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4ھ ** 


تقدوم 


يعد الاقتصاد القياسي أحد فروع العلوم الاقتصادية المستخدمة للأساليب الكمية في 
تحليل الظواهر الاقتصادية» فلقد ساعد التطور في النظرية الإحصائية والاقتصادية وثورة 
المعلومات على حدوث تطور كبير في SLE‏ الاقتصاد القياسي خلال فترة Ада)‏ قصيرة. 

لقد استخدم لفظ اقتصاد قياسي 69 لأول مرة سنة 1926. إن أصل هذا 
المصطلح Gli Econometrics‏ و يتكون من مقطعين هما Economic‏ أي علم الاقتصاد 
و Metrics‏ أي القیاس CA)‏ ويعرفه البعض بأنه القياس في الاقتصاد وبصورة أكثر 
تفصيلا هو العلم الذي يهتم بقياس العلاقات الاقتصادية من خلال بيانات واقعية» بغرض 
احتبار مدى صحة هذه العلاقات كما تقدمها النظرية» أو تفسير بعض الظواھر؛ أو رسم 
بعض السياسات» أو التنبؤ بسلوك بعض المتغيرات الاقتصادية. 

إن غالبیة العلاقات التي تقدمها UJ‏ النظرية الاقتصادية» يمكن صياغتها في صورة نماذج 
رياضية تُقدّر من واقع البيانات الفعلية» وهذا يُمكننا من وضع تنبؤات على الآثار الكمية 
على أحد المتغيرات الاقتصادية التي يمكن أن تترتب على التغير في أحد أو بعض المتغيرات 
الاقتصادية الأحرى. وحيث أن أغلب التغیرات الاقتصادية قابلة للقياس الكمي Je‏ 
السعرء الدحل..الخ؛ فإنه يمكن استخدام الأسلوب الرياضي في شرح العلاقات AAAY‏ 
كما تحددها النظرية الاقتصادية» بين هذه المتغيرات. كما أن هناك نماذج أخرى غير سببية 
تعتمد على القيم التاريخية للمتغير المراد التكهن بقيمته المستقبلية ولا تحتاج إلى تحديد 
المتغيرات التي تفسر سلوكه ويعرف هذا النوع من النماذج باسم نماذج السلاسل الزمنية 
التي تذبذباتھا ناتحة عن الاتحاہ العام الذي يعبر عن الحركة طويلة المدى والتقلبات الموسمية 
والدورية وكذلك التقلبات العشوائية. 
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هناك علاقة بين الاقتصاد القياسي والفروع الأخرى» حيث أن الإحصاء bas‏ بأساليب 
وطرق القياس مثل الارتباط والانحدارء بالإضافة إلى البيانات الواقعية المبوبة؛ Lol‏ النظرية 
الاقتصادية فتحدد UJ‏ العلاقات الاقتصادية المراد قياسها من خلال الفرضيات التي تقدمهاء 
بينما يضع الاقتصاد الرياضي هذه العلاقات النظرية في صيغ رياضية هي المعادلات التي 
تأحذ أشكالا دالية مختلفة و قابلة للقياس. الهدف الأساسي إذن هو بناء النماذج القياسية 
الاقتصادية في شكل قابل للاختبار الميداني و تقدير واختبار هذه النماذج مستعملين 
البيانات المتوفرة ثم في الأحير استعمال النماذج المقدرة لغرض التنبؤء التحليل الاقتصادي 
أو اتخاذ القرارات المناسبة. 

تقترح الطبعة الأولى من هذا الكتاب دروسا في الاقتصاد القياسي مع إعطاء أمثلة 
محلولة بطريقة عملية و بیداغوجیة لتمكين الطالب من التحكم الحيد في القوانين المعطاة في 
الحاضرة من حهة ومن جهة أخری تشجيع الطالب على استخدام بربحيات الاقتصاد 
القياسي التي تعتبر كضرورة ملحة في وقتنا الحاضر. سيتم حل بعض الأمثلة باستعمال 
بربحیات 5.04 RATS‏ و 4.0 Eviews‏ و GAUSS‏ وبریحیات != (в‏ خاصة. 

هذا الکتاب موجه لطلبة السنة الثالثة علوم اقتصادية و تحارية وعلوم التسيير بنظاميها 
الكلاسيكي وال LMD.‏ وطلبة السنة الأولى pole‏ كما يخص alb Lal‏ الدكتوراه 
والباحثين في الميدان. يتميز هذا الكتاب بسهولة adler‏ الموضوعات واستخدام الأساليب 
الرياضية الأولية» ثم هناك بعض البراهين في كل فصل لإثبات النظريات والعلاقات 
الرياضية المعقدة التي وردت به (يمكن للطالب العادي إهمالها). 

تحتوي الطبعة الأولى من هذا الكتاب على تسعة فصول» سنتطرق في الفصلین الأول 
gus‏ إلى طرق تحليل الانحدار الخطي البسيط والمتعدد و الفصل الثالث يتناول مشاكل 
القیاس الاقتصادي التي تتعلق باختلال في فرضيات النموذج. يحتوي الفصل الرابع على 
طرق أحرى في تحليل الانحدار مثل الانحدار غير الخطي وطريقة النواة» أما الفصل الخامس 
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فنعطي فيه نبذة عن نماذج المعادلات الآنية وطرق تقديرها. GU‏ بعد ذلك الفصول المتبقية 
لتعالح بتعمق السلاسل الزمنية العشوائية وهو ا حال الذي زاد استخدامه كثيرا في الآونة 
الأخيرة (دراسة الخصائص الإحصائية للسلسلة» نماذج ARMA‏ نماذج VAR‏ ومشكل 
التكامل المشترك» نماذج ARCH‏ الشواش والذاكرة الطويلة والسيرورات غير المعلمية). 
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JR д) 
111 تطمل‎ 
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JW ды) 
نحليل الاحدار الخطى البسيط‎ 

ым‏ الانحدار الخطي البسيط أبسط أنواع نماذج الانحدار» بحيث يوجد العدي د م سن 
العلاقات الاقتصادية التى يمكن قياسها باستخدام هذا الأسلوب» مث لل Ee‏ الإنف اق 
البطالة مع معدل التضخحم”... سنتطرق إذن في هذا الفص ل إلى dé‏ لل الال دار ذي 
متغیرین. نعطي أولا الصيغة الرياضية هذا النموذج مع الفرضيات الأساسية حول الخط أ 
العشوائي ثم في الفقرة الثانية من هذا الفصل نقوم بتعريف طريقة المربعات الصغرى العادية 
قصد تقدير معا م النموذج ودراسة خصائص المقدرات مع Gy \#ш‏ الج زء ال «aU‏ 
سنتناول دراسة التوزيع الاحتمالي للمقدرات وبناء فترات الثقة قصد اختبار الفرضيات. 
1. كتابة النموذج الخطي والفرضيات الأساسية: 


يمكن نمذجة العلاقة بين المتغيرين Y,‏ و ,× على الشكل: 


Jed ل ترعة‎ FEES els. n 
و ,هما‎ By بالمتغير المفسر أو المستقل»‎ X, يسمى بالمتغير المفسر أو التابع و‎ Y, حيث:‎ 


معلما النموذج. 
Li‏ ,م فيمثل الخطأ في تفسير сҮ‏ ومذ ه یمک ن كتابة + انطلاة ا م ن العلاة à‏ 
є,= Ү,— f] – BX;‏ 
ويرحع وجود حد الخطأ إلى adus‏ اسان منها: 
٭ إهمال بعض المتغيرات المستقلة التي يمكن أن تؤثر على المتغير التابع في النموذج. 
+ الصياغة الرياضية غير السليمة للنموذج. 
+ حدوث خطأ في كل من تجميع البيانات وقياس المتغيرات الاقتصادية. 
1- عبد القادر محمد عبد القادرء 1990ء ص 89. 
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ويترتب على إسقاط هذا الافتراض حدوث أخطاء تحديد تتمثل فيما يلي: 

AUS Ф‏ حاطئ للمتغيرات المستقلة: ويتمثل ذلك في إغفال متغيرات مستقلة هام ة 
في نموذج الانحدار المراد تقديره» أو احتواء هذا النموذج على متغيرات مس تقلة 
غير هامة. 

٭ تغير معاملات الانحدار: إن معاملات الانحدار قد لا تظل ثابتة ЫЙ‏ الفترة الزمنية 
التي تم مجميع البيانات عنها. 

Ф‏ العلاقة الحقيقية بين المتغير التابع والمستقل قد تكون غير خطية. 

فرضيات النموذج: 

أ. الفرضية الأولى: الأمل الرياضي للأخطاء معدوم: 0= (,2)6 
وتعنی هذه الفرضية أن الأحطاء لا تدحل في تفسير «У‏ إذ BT‏ تعبر ع ہن 
حدود عشوائية تأحذ قیما سالبة» موحبة أو معدومة لا يمكن قياس ها أو 
تحديدها بدقة» وتخضع لقوانين الاحتمال» بحيث يكون وسطها أو توقعها 
الرياضي مساويا للصفر: 0,98-1.....7 = E(g;)‏ 

ب. الفرضية الثانية: نجانس (ثبات) تباین الأحطاء Homoscedasticity‏ : 
وهو ما يعني أن تشتتها حول المتوسط ثابت» ونعبر عنها رياضيا بالكتابة: 

Var(e,)= E(s;?)eo^- ,Vi=1.....n 

ج. الفرضية الثالثة: عدم وجود ارتباط ذاتي بين الأخطاء: بمعنى of‏ التباينات 
المشتركة لأخطاء الملاحظات المختلفة تكون معدومة» liag‏ على مختلف 
مشاهدات مكونات العينة» ونعبر عنها رياضيا كما يلي: 
Cov(ei,e;)=E(eie;)=0 , Vi # j ET n‏ 

د. الفرضية الرابعة: تتعلق بقيم المتغير المستقل CX,‏ تتمثل في أن ШАЙ‏ ات 
التي جمعت بالنسبة لهذا المتغير قادرة على إظهار تأثيرها في تغير ا تغير 
التابع CY,‏ بحیث تكون قيمة واحدة على الأقل مختلفة عن بقية UN А‏ 


]- عبد الحميد عبد المجيد البلداويء 1997« ص 506. 
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أي مهما يكن حجم العينة #: يكون الم دار #0 (n(x, - XJ‏ 


أي أن الأحطاء تكون مستقلة عن ;× : 


CoKX,, €,) 0, Vizl...,n 


445.2 معام الدموذج: 

سنرمز فيما يلي إلى القيمة المقدرة ل Y,‏ (الحقيقية) + :Ў.‏ 

عند سحب عينة مكونة من n‏ ثنائية: C Ph. (X pY)‏ يكون التس ۔اؤل 
سول ol LH‏ يعر LES‏ د عن Y= B+ BX, te, Me‏ ول .£4 c‏ 
تقدير المعاملين ,8 و ,6 . فعند تمثيل ثنائيات المشاهدات في بیان dd‏ لنا تش تت ه .ذه 
المشاهدات (الشكل رقم (1))ء يكون هدفنا هو البحث عن تصحيح يعبر تعبيرا حيدا عن 
العلاقة أعلاه. في هده الحالة نقترح طريقة المربعات الصغرى. 


2. طريقة المربعات الصغرى: 
إن هذه الطريقة تحاول إيجاد أحسن تصحيح аб (das‏ مربعات AN‏ راف Oeo‏ 
المشاهدات الفعلية والمقدرة) 22 S Y, Y, ieu‏ ,18 (انظر الشكل رقم ` 
i=l‏ 


الشكل رقم (1): DAA‏ من طريقة المربعات الصغرى 


| Xi 


1- هتهات سعیدء 2006 ص. 99. 
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Min ê? = Мп у (Y, -Â -ÊX S s وهذا ما يمكن كتابته رياضيا ب‎ 
i-l 


А.А کہ‎ 
В.В à ma هذه العلاقة هو أن تكون المشتقات ال حزئی‎ ав والشرط اللازم‎ 
معدومة أي:‎ 
6 5 2 
УЕ х=й 
à V-A -Âx 
д ^ ^ 2 
=F lE 7۲ =0 
> V-A - Ax) 


1 ور‎ 5 X,» Y, 


ххх) 


B, - 7-7 
у(х, - X fr, - v) 
f : Й. لتقدير‎ МИХА ومن المفيد استخدام صيغة‎ 


3 -Х) 


i=l 


ويكون النموذج المقدر (خط الانحدار) بطريقة المربعات الصغرى المقدرة (OLS)‏ كما 


Ê = رق‎ + 

2. خصائص مقدرات المربعات الصغرى: 

1.2.2. خاصية عدم التحیز: 

التحيز هو ذلك الفرق بین مقدرة ما ووسط توزيعهاء فإذا كان هذا الفرق يختلف عن 
الصفر نقول عن ذلك المقدر АЙ,‏ متحيز. وإذا عدنا إلى مقدرقٍ المربعات الصغرى فإننا JA‏ 
as EIA )= 6, ,5)86,[- В,‏ نقول أن Dua By‏ هما مقدرتين غير متحيزتين | Вы‏ و 


8 على التوالي. 
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البرهان: نبرهن أن À,‏ و B,‏ مقدران غير متحيزين. 


UB s Jaw e 
Е 0 2 9 
х=Х,-Х+у=Ү-Ү حیث:‎ Dei لديا المقدر‎ 


cw, = iex‏ فيمكن كتابة المقدر كما يلي: BY wy,‏ فه و 
i=l‏ 


n 
B, = DW, = WY, + Ways t WD 
i=l 


Y-f,- B,XE 

B =D MA + АХ, + بت‎ A BX 8] وعليه:‎ 

حصل على: 

Å = ررق رسالل‎ +s, В] У w18, - F)+ 7) 
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المقدار 2-8 يؤول إلى Ye,‏ € مسد او للص غر بالأم ہل الرياض IU‏ 
«У wx, =1‏ 03: 
i=l‏ 


Ê = B, + > we, ) عشوائي‎ B, ) 


یادخال التوقع الرياضي على الطرفين: E) - EQ) YE)‏ و 
باعتبار أن: Е(В)= В.‏ (,ق معلم نظري غير عشوائي) و E(e,)=0‏ 
ومنه نستنتج أن ,6=( )5 فهو مقدر غير متحيز. Si‏ فقط أن مقدار 
التحيز ,6 - ,6 يساوي إلى Des,‏ 

| : By + | بالنسبة‎ 

7 = 6, + ВХ +7 رق حيث:‎ - 7-۸7 йы 


bet بإدخال التوقع الرياضي على الطرفين»‎ J B, = fy + BX + 5-7 


2) (= 8, مع العلم أن‎ Е(,)= Bí X + EGO - EBX 
غير متحيز.‎ Ё, المقدر‎ . E(By) = В, ol نستنتج‎ 
على الشكل التالي:‎ В, يمكن أيضا كتابة الثابتة المقدرة‎ 


Ay ۔ دک‎ mnt У-У 0 - و‎ - DY, -X$ wy, 
N г i=l N iz i=l И г i-l 


А anf] = 
By $|: i | i 2 
w = . -wX نضع:‎ 
1 7 1 == 
فهو إذن‎ й, =D wf, = WY, + wY, + .....+ W7, المقدر يكتب:‎ 


i=l 


em 
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2 أفضل مقدر خطي غير متحيز BLUE‏ ومتسق: 

تنطلق هذه الفكرة من نظرية Gauss-Markov‏ والتي تقول" من بين المقدرات الخطية 
وغير المتحيزة» تكون مقدرتا المربعات الصغرى العادية By‏ و م أفضل مقدرتين خطیتین 
وغير متحيزتين» حيث أن لما أصغر تباین ممكن مقارنة مع بقية المقدرات الخطية وغير 
المتحيزة الأخرى". 

إذا واحهنا مشكلة تحيز مقدرة cle‏ فإننا ننظر إلى الخاصية التقاربية لذلك ا مقد 
ویحدث ذلك لما يكون المتغير المستقل X,‏ عبارة عن متغير quU‏ ومبطأ بفترة زمنية ماء 
ونقول عن ail B,‏ مقدر متسق «(Consistent Estimator)‏ إذا كان: كلما no‏ 
Ob‏ توزيع المعاينة ل fo.‏ يقترب من القيمة الحقيقية ,8ء ونقول أن النهاية الاحتمالية 
للمقدر By AB,‏ ونکتب: ,6 - (,/)صنام 

لکن هذا الشرط غير كاف للحصول على مقدر متسقء بل يجب أن تك .ون قيمة ا 
التحيز والتباين تقتربان أو تساويان الصفر كلما اقترب م من ما لا اية أي: 

lim E(B,) = plim(A,) = 8, 


lim var(B, ) = plim уаг(д,) = 0 


وبتحقق هذين الشرطين» نقول عن المقدر f‏ بأنه مقدر متسق للمعلمة حقیقی ة. إن 
المقدرات المتحصل Lede‏ لكل من «Ву‏ ,و с?‏ سواء بطريقة المربعات الصغرى أو غيرها 
هي تقديرات نقطية» ولكن من المهم أن يكون لدى الاقتصادي أكثر من اختیارء ولذلك 
يجب أن نبني Ve‏ لهذه المقدرات وذلك بقبول مستوى АЁ‏ معين وهو ما نسميه بالتة دير 
уя!‏ للمعام. 
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مثال 1: 
يبين ا حدول التالي تطور كل من الاستهلاك و الدخل ا متاح في الجزائر خلال الس نوات 
1 و 2007: 


الجدول (1): تطور الاستهلاك و الدحل خلال 10 سنوات 


X; cul الدخل‎ Y, ju yr الاستهلاك‎ i السنة‎ 
39.25 18.47 2001 
41.84 19.89 2002 
49.06 21.26 2003 
57:31 23.71 2004 
69.89 25,33 2005 
78.64 26,95 2006 
88.00 29.48 2007 


يظهر الشكل )2-1 الزوج الخاص بمعطيات الاستهلاك و الدحل. نلاحظ أن العلاقة التي 
تربط بينهما Ada‏ و يظهر جليا من حلال سحاب النقاط. 


الشكل رقم (2): سحاب النقاط للزوج (الاستهلاك-الدخل) 


ہے 86 


انطلاقا من معطيات الجحدول (1)ء نقوم بحساب كل من ‚йз By‏ 


اغدول )$2 حساب تعاملات JANI‏ 


y, х) 211425 — 


=1 
B, =F - Û X = 23.61—(0.21(60.57) 9ء‎ 


(беу xp آ77 دينها‎ EET aJ & res 
26.41 454.54 109.58 -21.32 -5.14 39.25 18.47 2001 
13.83 350.81 69.67 -18.73 -3.72 41.84 19.89 2002 
5.32 132.48 27.04 -11.51 -2.35 49.06 21.26 2003 
0.01 10.62 -0.32 -3.26 0.10 57.31 23.71 2004 
3.68 86.86 17.89 9.32 1.92 69.89 25.53 2005 
11.15 326.52 60.35 18.07 3.34 78.64 26.95 2006 
34.45 752.40 161.01 27.43 5.87 88.00 29.48 2007 
95.05 2114.25 445.24 0 0 423.99 | 165.29 | احموع‎ 
13.57 302.03 63.60 0 0 60.57 23.61 المتوسط‎ 

7 ہے‎ 
У 7 хү, m 7 
жын _ 44524 _ 
1 TNT 


وعليه النموذج المقدر يكتب كما € 


Y, =0.21X, 410.89 


3 توزيع المعاينة للمقدرات 9 التقدير del‏ للمعام: 


. حساب تباينات المقدرات: 


1.3 


لبناء محال الثقة للمعالم» يتعين معرفة تباین کل من 9B, (By‏ البواقي. 
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Bot تباین‎ ٠ 


By = fy: نحسب المقدار‎ 


B, =, = ВХ چرم - )2-0 > 7م-2+‎ 1-0 i -Y ws, 


i-l i=l 


(2, - 8.) وک‎ +2у ие, vale 
بإدخال التوقع الرياضي على الطرفين:‎ 
50-5) )=d whee?) 2X X iwi Ese) 


YES yen AE eos Dear و ہے‎ li dedi 20 d رجہ‎ & 


Y, - Xy n Qt, - Xy 


9 تباین B:‏ 
نذكر أن المقدار ,6 - إل يكتب على الشكل التالي: 
B, - fi =$ w.,‏ 


6 — В, | = ne) = we? £25 2 wwe, وعليه:‎ 
بإدحال التوقع الرياضي على الطرفين:‎ 
Б-я) [ - wt Ee 2X Y Eee) 


E(e?)= с? 5 E(e,£,) = 0 olus‏ فإك: 
уай) 2 o2 w =_=‏ 
У(х,- х)‏ = 


العلاقة بين ( )782 و уаг(д,)‏ تعطى بالعلاقة التالية: 


var(B,) = Te X var(ĝ,) 
n 
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وبناءا على هذا التعريف تكون الانحرافات المعيارية (Standard déviations)‏ هي لحذور 
التربيعية لتباينات المقدرات» أما الأحطاء المعياري À " < (Standard errors) à‏ ذور 


التربيعية لمقدرات الانحرافات المعيارية أي: 


2 
б Б TARA 2x 


n» (X,- Xy 
CAE (4 |= Oo, 
95 B var B У “X) 


«02 .ري‎ EJ يرتبط بتباين الأخط اء‎ eM نلاحظ أن تباین کل مقدر غير معروف‎ 
فينبغي في هده الحالة تقدير تباين الأخطاء للحصول على تباين البواقي:‎ 
Y, = ربع + تم + و6‎ dels n 
E А.Х, 
Y - 7, + 87 += 
ê, - Y, - Y, - (B, - B) + 0 - )X, +, 
بقيمته كالتالي:‎ By كتابته بعد تعويض‎ Ке 8 - By ولكن المقدار‎ 
By - By = By =? + BX = By -(By + BX + 2( + BX = (8 - 8016-2 
نكتب المعادلة كما يلي:‎ 
ê, = (5, - 8016, + (B, - BOX + (e; - 2( = (8, - XX, - X) + بع)‎ - E) 
: بتربيع طرفي المعادلة» نحصل على‎ 
ê? = (8, - A (X: - Xy +(e, - EY + 2)0 - BX, - XXe; – E) 
-b= مر‎ (А (5а) а, 


(X,- Xy EY وللتسهيل» نضع:‎ 
ê = (У we) x; +(e, - EY 209 we,)x,(e, - 2( 
i-l i=l 
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یادحال التوقع الرياضي على الطرفين: 


E(&;) z: 2 mes + (e =a)" -XY ws), -2) 


نبحث عن توقع هدا المقدار بمراحل ودلك EL‏ توقع كل حد على حدة: 
الحد الأول: 


2 
[Sm] = Y we 55 29 رح‎ wwe, 
il il i j 
بإدخال التوقع الرياضي على الطرفين:‎ 


2 
deve] ہر ڑا‎ steep ete 
i-l i j i=l 


i=l 


: QUI الحد‎ 


درج د 6—,$ 


1 


1 1 
رج کچ وہ‎ =e tE, tant EL) 
И iz n 
ہہ‎ 2 _ 2 1 2 249 2 
(&,—8) =E; Tos dus, + 2,2,56) - (e ++ Ey) 
FO 


بإدحال التوقع الرياضي على الطرفين: 


Elle, -£)) = Ele?) + ЕСУ e) + 25757 Ese) -2У Ее) 
n i=l i j n 


1 
ао EGE <0, TEQ e =o" ln, Е(є?)= о”? 
i J i 


1 | 
TÈ Ele ( - 0 ردم‎ Ч) 
о? о? 
E((e; - E) ) 20? + —-2— إذن:‎ 
n n 
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الحد الغالث: 
لدينا: (Y we Xe, =F) = ) wee, -Olwe)é‏ 
یادخال التوقع الرياضي: 
we Xe, - d - {È ње, 7 - {È We, x)‏ 5$ 
ee Jeve‏ و e‏ 


{Smee} = Уи Ele) 


د سس" 
o‏ 


= 


Y w,E(ee;) =} wo ومنه:‎ 
J i 


° Ома) = Ewe) Ys = Qe + (на) +.. MX 


wo 5 ис? E wo” 
50 и, Me; — 2] = Ухо? وعليه:‎ 
i=l i 
بجمع الحد الأولء الثاني و الثالث» يكون لدينا:‎ 
n Е с? 
E(£/)- 
YEE = 


suc - 2672 s-2)g^ 
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EQ ép) = (п- 20° >H اط‎ |=? Lot نلاحظ‎ 
i-l = 


إذن: 7 = 67 و هو تقدير غير متحيز 


P & -Y.- Y e 


BA gn 2‏ عن حم لينا ناص 2 و ذلك لوحود سملن للق gk‏ 


dne JU ài! جال‎ st .2.3 


معرفة توزيع Boy By‏ بمكن تكوين جالات ثقة وإحراء اختبار الفرضيات الموض ۔وعة 
حول معا م الانحدار By‏ و © على التوالي» نعطي VE‏ للقيم التي يمكن أن تحتوي عليه ا 
معا م الانحدار الحقيقية» مع كل جال AX‏ نضع مستوی إحصائيا للمعنوي A‏ حي ث أن 
احتمال احتواء ا حال المذكور على معلمة الانحدار الحقيقية يكون واحد مطروح ا مذ a‏ 
مستوى المعنوية» أي (»-1)» ولتكوين محال الثقة من التوزيع + بالنسبة للمعلمين By‏ و 
8 نكتب القانون الخاص لكل معلمة: 


في o? 3 n<30 ae‏ غير معروف: 


عند مستوى (Moar) а gine‏ يكون SLE‏ الثقة لكلا المعلمين: 
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! 1 
! ١ 
\ ١ 
! ١ 
a a 
2 2 


إذا ضربنا (داخل الاحتمال) كل الأطراف بواسطة (ô),‏ وأضفنا (BD f,‏ لأطراف 
AS Ad il‏ 


Po € А, UP uu A sla + as 
2 


В, € | В, – t a? AP В, + t a? A | 
2 2 


#: القيمة ا حرجة لتوزيع Student‏ بدرحة حرية 2 -7 و نسبة معنوية (%а)‏ 23 
11-2 


w | 8 


في А‏ 307< و ?0 معروف: 


— 
зї? 
À en تو ہو‎ 
0 > 9, 
n> x 
— 
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Py Bs ~~» N(0,) 
Bo 
В, z В, ~~ №0) 
À 


عند مستوى (Yo) Àj gine‏ يكون محال الثقة لكلا المعلمين: 


نفس الشيء» نضرب (داخل الاحتمال) کل الأطراف بواسطة ,)05( ونضيف ,8 ( 
6 ) لأطراف المتراححة نحد: 
fe rst ens‏ 


2 
4 LE. ré) 
2 2 


z^‏ القيمة الحرجة للتوزيع الطبيعي بنسبة معنوية (%а)‏ ونحد من جدول التوزيع القيمة 


2 
المحسوبة. كلما كان SLE‏ الثقة ضيقا كلما كان المقدر أحسن, bx V oY‏ اء المعياري à‏ 
نبنی أيضا محال الثقة ل .”ى . لدينا: 
(n-2)6;‏ 
2 


Х2(п- 2)~ 


€ 


у (п-2):‏ القيمة الحرحة لتوزيع y?‏ بدرحة حرية 7-2. يكون Je‏ الثقة: 


_ | 0-262 ممع (n-262‏ 
> در > :07299( 


м 3 l-a 
21-2 Хаг 


^2 
Pu تح‎ ١. 
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يكون جال الثقة لتباين الأخطاء: 


айе (n—2)62 ہر)‎ - 2(2 


2 > 2 
Xi-a12 Жог 


مثال 2: 

à تباین كل من رو إو الأخطاء المعياري‎ CLS معطيات ا ثال الأول و نقوم‎ Lb 
.9095 ولكن بعد حساب تباین البواقی 672 و من تم نبني محال الثقة لكل معلم بنسبة ثقة‎ 
.(3) و بواقي التقدير ,2 كما هو مبين في الجدول‎ Y, يجب أولا حساب القيم المقدرة‎ 


الجدول (3): حساب بواقي التقدير 


ê? ê, y Y, i 
0.42 -0.65 19.12 18.47 1 
0.04 0.22 19.66 19.89 2 
0.005 0.07 21.18 21.26 3 
0.61 0.78 22:05 23.71 4 
0.002 -0.04 25.57 25.53 5 
0.21 -0.46 2741 26.95 6 
0.008 0.09 29.38 29.48 7 
1.32 0 ا حموع‎ 


حيث تم حساب قیم ل انطلاقا من الانحدار ال خط ي 10.89+ Y, 2021X,‏ و ب واقي 
التقدیر ,2 من المعادلة Y, -Y,‏ ح ê‏ 


2^ 
8 
نحسب تباين البواقي: 75-026 ô? = Ho.‏ 
و 2:99 گے ےووہ ئن 
Á 7 — 211425‏ 

DA - 7 | 

i=l 

8: 


65 = var(B,) = — + X? var(B,) = ES + (60.57)? (0.000124) — 0.49 
9 n 
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و الأخطاء المعيارية: 
б, = V var(f,) = 40.000124 = 0.011‏ 
б, = V var(B,) = 40.49 = 0.7‏ 
یمکن بناء OYE‏ ثقة للمعام: 
В, € ۸ 10056 . + TE A‏ 
B, € LÀ, 100256 5 Bi + 100256 р‏ 
حيث lus‏ هي القيمة الحرجة لتوزيع ستيودنت بنسبة MSA ix‏ و درج А‏ حري А‏ 
Sly 7-2-5‏ تعادل القيمة 0 قي جدول توزيع ستيودنت. بالتطبيق العددي لدينا: 


В, € [10.89 – 2.570x 0.7 , 10.89 + 2.570 x 0.7] 


В, < [9.09 , 12.68] : أي‎ 
B, e[0.21-2.570x0.011 , 0.21+ 2.57 x 0.011] و‎ 
В, € [0.18,0.23] هذا يعني:‎ 


4. التقدير بطريقة المعقولية العظمى 


نفة .رض أن الأحط Sel.‏ .وزع توزیع .ا طبيعي .ا و النم .وذج دائم .اه .و 
Jb . Y, = 8, + BX, +, i=l.‏ كثافة الأخطاء تكتب على الشكل التالي: 


/(в) = (оло? y: اوت‎ a | 


20° 
نسمي (,6...., 1)6 دالة المعقولية العظمى» حيث: 


n a e? , 
ы сло?) 2 a- zs L(2£,..,8,) = Пе) = 


id О 


n # دي‎ Я à Ut. 2 
L(& ,..,£,) = Qao? 2 ex SEE | - Gne): zl 5 Y-A AX) | 
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نقوم بتقدیر معالم النموذج ودلك بتعظيم لوغاريتم دالة المعقولية العظمى» حيث: 


n 


bed 220‏ ا 


20° т 


max logL- max4- 10827 — logo? 
Bo hie Boho 2 2 


OlogL 2 © TEE 
2-06 — 240,47 P:XCTS0 
Ps ó? D 0 1 
OlogL 2 ل‎ NS: 
ےج 0 - ہے‎ n (r, В, B,X;,)(-X;,)20 
of, ó? 2, 0 1 
۵17 n 1 1% "m 
-0 x Y, X,y-0 
ER 
من المعادلات الثلاث يمكن بكل سهولة استخراج قيم المقدرات:‎ 
By =Y - В.Х من المعادلة الأولى:‎ 
f SINT) 
В, = من المعادلة الثانية: سك‎ 
مدت‎ 
i=l 
n Dé? 
-nó^s-y ومن المعادلة الثالثة للجملة: ]= تو ج‎ 


لنتذكر تقدير تباين الأخطاء بطريقة المربعات الصغرى فبرهننا أنه غير متحيز و لكن المقدر 
الملتحصل عليه بطريقة المعقولية العظمى متحيز. فلنسم hs‏ مقدر تباین الأخطاء بطريقة 
المربعات الصغرى و ,27 المقدر المتحصل عليه بطريقة المعقولية العظمی؛ لدينا: 


n 


n 
^ ^2 
2,5 28 
n-2 


Fine 0 B on. ET 
بإدحال التوقع الرياضي على الطرفين:‎ 
2 & 2 
0 n = n— А 
E( умк) = | E — 2] | 7 js m 


—-37- 


NEE ag ud + - . .. ius c 12 ae её О .... á 
ES А 
وعليه نستنتج أن المقد ر بطرقة المعقولية‎ EGins -( Je" > E(6 ہے(‎ 
n 
العظمى متحيز.‎ 


n—-2 К: £ " К 5 7 t 42 : 
ا‎ т i 5 5 : | g J 423 احسن‎ O MLE يكون‎ 


dy‏ قرف E(62,,) = o? “of‏ تسمى هده الخاصية بمخاصیة عدم التحيز التقاربي. 


5. تحليل التباين و القدرة التفسيرية للنموذج 


تساعد البواقي ,#على قياس مدى تمثيل المعادلة المفروضة في النموذج لمشاهدات العینة 
حيث أن القيمة الكبيرة للبواقي تعني Ob‏ التمثيل يكون غير جيد والقيمة الصغيرة لها تعني 
تمثيلا جیدا للنموذجء إن المشكلة في استعمال البواقي كمقياس لحودة التوفيق هو أن قيمة 
البواقي تعتمد على المتغير التابع CY,‏ الذي نعرفه حول وسطه انطلاقا من الشكل رقم )1( 
كما يلي: 


ہت 


وتعد هذه المعادلة مفيدة جدا لخدمة шәл‏ فيما يتعلق بقياس القدرة ا ولذا 
سی الیم OF‏ محص de‏ نی کل de‏ من lla glen‏ : 
У-Ү) +‏ هو Ert‏ مربعات الانحرافات الكلية في الم Total У: jx:‏ 
Sum of Suns (TSS)‏ 
U -Y +‏ فهو مجموع مربعات الانحراف ات ال مہ Explained : à-5,‏ 
Sum of Ses (ESS)‏ 
انی et‏ مد عة 2001« ص 112. 
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Residual Sum ويبقى الحد الأخير 22 !5 الذي هو مجموع مربعات البواقي:‎ Ф 
of Squares (RSS) 


نعيد صياغة المعادلة السابقة علی| TSS = ESS + RSS‏ 


وبتقسيم كل الأطراف على الانحرافات الكلية TSS‏ بحد: 


| LESS , RSS 
TSS TSS 
ae كما‎ К? =r? نعرف معامل التحديد‎ Де» 
R? = р? _ ESS , RSS 
TSS TSS 


معامل التحديد R?‏ يقيس ويشرح نسبة الانحرافات الكلية أو التغيرات التي تحدث في 
المتغير التابع CY,‏ والمشروحة بواسطة تغيرات المتغير المستقل OX,‏ فهي نسبة ت أثير الل تغير 
المستقل على المتغير التابع» فهو إذن مقياس للقدرة التفسيرية للنموذج أي A‏ بر ج ودة 
التوفيق و الارتباط. 

2 v \2 A2 
"15+4 NE ۸ ومکن حساب‎ 
270-727 2-77 | 

ويعتبر R^‏ من pal‏ المعاملات التي تقيس علاقة الارتباط بين متغيرين ووجود مثل هذه 
العلاقة يعني ضمنيا أن أحد هذين المتغيرين يعتمد في تغيره أو في حدوثه على المتغير الآخر. 
معامل التحديد معرف وینتمی إلى ا محال التالي: 


0> ۶م‎ <1 
Yd y «Y, “Hatt ےہ‎ Ei <1 
>, -YP >0 
X, -YP >0 


لأن: 


ندم 


1- بالنسبة لنموذج الانحدار الخطي البسيط يكون معامل التحديد هو نفسه مربع معامل الارتباط ما بين متغيرين» Lal‏ 
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لما يأحذ STR?‏ قيمة وهي 1ء أي عندما تقع كل نقاط الملاحظات (MX)‏ عا ى 
الخط المقدر BX,‏ + رم = فالقدرة التفسيرية للنموذج عالية جداء أي هناك جودة في 
التوفيق و الارتباط بین المتغير التابع و المستقل. 

Gl‏ إذا كان R^‏ يأحذ أصغر (أسوء) قيمة له وهي الصفرء فليس هناك حودة في التوفيق 
و الارتباط بين المتغير التابع و المستقل أي ليس للنموذج قدرة تفسيرية عا ى الإط .لاق 
ويعود دلك إلى سببين» إما العلاقة الموحودة بين المتغيرين هي غير حطية أو غياب السببية 

نذكر أن الفرق الجوهري بين معامل التحديد و معامل الارتباط يكم ان في الس ببية 
حيث يقيس معامل الارتباط العلاقة بين متغيرين بغض النظر عن الدور الذي يلعبه 5 لى 
متغير» أما معامل التحديد فيقيس أيضا الارتباط ولكن deh‏ بعين الاعتبار السببية حي ث 
أن المتغير X,‏ هو الذي يشرح الظاهرة „У,‏ 

هناك علاقة بين В?‏ و ,6 » نضع: 


1 Е ү 
Y) Б) 


Oy Oy j 1 wx 1 72 ١ 
i HOT ۴0-0 | 
Hi n j; 


Hya Aye рУ = Хуу - 2 
р? — i i 
-; 30, - XP Yi РУ 
АУС, - - Y) 
Yo; Ӯ) 


АУ, - 0-Р, ALAI 
Gay =a) 20-0 


R? وعليه:‎ 


لدينا أيضا: R°‏ 
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BK AXP pa _ ESS АУ, ЮР) | 
۳ئ‎ TSS 2 ger 


إذن: 
مثال 3: 
باستعمال معطيات JU‏ الأول» نقوم بتحليل التباین ثم حساب معامل التحدید. نتساءل 
ما إذا كان لنموذج الاستهلاك قدرة تفسيرية عالية أم لا. 

معرفة قيمتي TSS‏ و бл RSS‏ حساب قيمة ESS‏ عن طريق معادلة تحلیل التباين» 


lus 
TSS = V (Y, - Y} =95.05 
RSS = > ê? 32ے‎ 
i=l 
ESS = TSS — RSS = 95.05—1.32 = 93.73 لدینا إذن:‎ 


من خلال الجدول (4)ء یمکن تحليل تباین الاستهلاك كما هو مبين في ا حدول التالي: 


الجدول (4): تحليل التباين باستعمال الانحدار الخطى البسيط 


مصدر التغير مجموع المربعات درحة الحرية المربعات المتوسطة 

ESS /1 = 93.73 1 ESS = 93.73 المتغير المستقل‎ 
RSS/5- 0.26 n-2=7-2=5 RSS - 2 البواقي‎ 
n-1=7-1=6 TSS = 95.05 ead 


نقوم بحساب معامل التحديد :72 


ê? 
R? =1 2, ~ =l US T 
XY, -Y) TSS 95.05 


من خلال نتيجة معامل التحدید نلاحظ أن الدحل المتاح يفسر الاستهلاك بنسبة 
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6. اختبار الفرضيات 


معرفة توزيع By‏ إل یمکن إجراء اختبار الفرضيات الموضوعة حول معام Qi» all‏ 
By‏ و 8 على التوالي. الاختبار الشائع جدا هو فرضية العدم Hy‏ وتقترح على العموم بأنه 
لا يوحد أثر على النموذج من قبل متغير مستقل ماء ونظرا إلى أن الباحثین يتمنون قب ول 
النموذج» فإن فرضية العدم توضع عادة لإثبات رفضها إذا أمكن ذلك. ونأمل رفض Ho‏ 
بإيحاد القيمة التقديرية dy‏ تكون تختلف عن الصفر» حت نقبل النموذج. 


1.6 اختبار المعنوية الإحصائية للمعالم 


قد يكون النموذج المبني من طرفنا صحيحا أو غير صحيح» و تثبت صحته من خلال 
احتباره» ويتم ذلك بواسطة فرض معلمة من معا م النموذج تساوي الصفر أو أي ع دد 
آحرء وتسمى فرضية العدم Ну‏ وما دامت العلاقة بين Y‏ و کر قائمة على أساس النموذج 
الخطيء فان انعدام هذه العلاقة يعني OÙ‏ حط انحدار المجتمع هو عبارة عن خط أفقي» أي 
Les (A, : Bi =0)‏ أن الافتراض Hy‏ خاضع للاحتبار» فإنه لا يكون بالضرورة صحيحاء 
الأمر الذي يتطلب منا وضع فرض بديل #0 ,6 : ,87 . وفي حالة معرفة إشارة В,‏ مس بقا 
من النظرية الاقتصادية فإن الافتراض البديل يكون 2:/6,<0 )3 «(Н,:,<0‏ وإذا 
طلب منا اختبار الفرضية: 


Hy: 8, =0‏ (فرضية العدم) 
ضد: x0‏ 6/: ,7 (الفرضية البديلة) 
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ما Les‏ نختبر فرضية العدم» نكتب: =E‏ » حيث Hy Jä‏ بس توی معنوږ А‏ 


^ 


2 


ففي هده الحالة» المعلم ,8 لیس له معنوية إحصائية أي 


A 
d: 


1 


<t إذا كانت ے‎ (Max) 


n-2,— 
2 


يساوي معنويا الصفر حيث , ۲ مأخحوذة من جدول التوزيع ٤‏ (ستودنت) وتس مى 
72 

A‏ أي المعلم 

8۸ 

. 6, له معنوية إحصائية فهو يختلف معنويا عن الصفر. نقوم بنفس الاختبار مع الثابتة‎ В 

إضافة إلى ذلك» عندما يكون حجم العينة كبيرا )30 (n>‏ فينبغي اس تعمال التوزه ع 

الطبيعي و يمكن أحذ القيمة الحرحة д,‏ و ذلك بحساب المساحة المظلة للتوزيع الطبيعي. 


توجد عدة تساؤلات لدى الباحثين في الاقتصاد القياس ي في الاختب ار الإحص ائي 


بالقيمة gael‏ ونرفض Ho‏ بمستوى معنوية (а)‏ إذا كانت ي >t‏ 


122% 
2 


الأفضل بين معامل التحديد R?‏ والأخطاء المعيارية للمقدرات» فأيهما أفضل؟ قيمة à Jue‏ 
J‏ .№ أم قيمة منخفضة للأخطاء المعيارية للمقدرات؟ على العموم يكون الاختبار س هلا 
لما نحصل على قيمة عالية ل . ۸7 وقيمة منخفضة للأخطاء المعيارية» لکن تطبيقيا نادرا ما 
يحدث ذلك» حیث في أغلب الأحيان نحصل على قيمة عالية ل Go R‏ نفس الوقت على 
قيم عالية للأخطاء المعيارية لبعض المقدرات!؟. ويرى في هذا السياق بعض المتخصصين في 
الميدان أن تُعطی الأهمية أكثر لقيمة 87 العالية» ومن ثم يقبلون مقدرات العا م غير مهتمين 
ada‏ جدیة المعنوية الإحصائية لبعض هذه I‏ 


6. اختبار التوزيع Е‏ (اختبار المعنوية الكلية للنموذج) 


إن اختبار معنوية (أثر) المتغير المستقل SECHS: B, - 0( X‏ أن يكون في شكل توزيع 
«Fisher‏ حيث لدينا التوزيع الطبيعي المعياري: 


-43- 


B, = |. А-А NOD 
xp у 
su 
يمكن استنتاج أن:‎ 
&-A! 20) 
c. А 
Py 


—— 


ЖИК, an LA MM R 
Е وما دام اد 1 ومستقل توزيعيا عن ,8ء فإنه بناءا على تعريف التوزيع‎ 


€ 


ګل 


zr’ 1 а-в)» _(й-ж} ул! „‏ 
X5 o-»/(n - 2) DE? /(n-2) ô? Mme‏ 
وإذا كانت الفرضية 0 = Hy: В‏ صحيحة ينتج أن: 
ع po RD 0 ру‏ 
DE? /(n - 2) RSS a‏ 
واعتمادا على النتائج السابقة يمكن كتابة الصيغة السابقة من الشكل: 
ESSA |‏ تورم 
RSS/(n—2) RSS/n-2) "^‏ 
ونقول أننا نرفض 0= Ну: В,‏ بمستوى معنوية ha)‏ 
AR _ ES .‏ 
RSS/(n-2) RSS/(n-2)‏ 
حيث أن „у‏ ,۳ هي القيمة المحدولة» وتؤحذ من جداول توزيع «Е‏ وتقبل الفرضية Ho‏ 


إذا حدث العكس أي: 


l,n-2 a (1,n-2) 


BYx __ ESSA 
RSS/(n —2) RSS/(n -2) S L'a(in-2) 
وبالمقارنة مع التوزيع 1 جحد العلاقة التالية:‎ 
дүш فد‎ ale P-F, 
JRSS/(n—2) б, / зл s a (2-2) 
فقط.‎ ja NI هذه النتيجة لما نختبر لمعا لم الفردية لنموذج‎ ple ‘lee SLs 


1,n-2 = 
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A Da .ود‎ SRA معام لل التحدي‎ ГЕ الخاص ة ب التوزيعين‎ А ولإيجاد العلاة‎ 
Rp- ہے‎ RSS 
TSS TSS 
ESS = Е? TSS = Р.У y; 
RSS =(1-R°).TSS = (1- К?).У y; 


лт M y 


نعوض ذلك في العلاقة: 35 Е‏ 
ولنعوض RSS/(n - 2) 1-2 d‏ 

_ Rm _Е 
را‎ (#2) ПЁ] 


SL Т‏ لوسر La‏ بن رم r GRE‏ صر 


?41-7 
في توزيع К‏ حتبر انعدام كل ا معا م قي Joly OT‏ ضد فرضية معنوية الميل. القيمة А gle]‏ 
لإحصائية Fisher‏ في هده الحالة تعتمد على درحتي حرية 1 (في md‏ ط) و 7-2 d)‏ 
ا مقام). 


Ҳи 2) 7 I s 


:4 Qu 
باستعمال معطيات المثال الأول» نقوم باختبار المعنوية الإحصائية للمعالم و المعنوية الكلية‎ 
الإحصائي» فمثلا هل يختلف الیل الحدي للاستهلاك معنويا عن الصفر؟‎ 
لدينا الفرضیتان:‎ 
H,:,-0 
H,:B,40 ste 


نعلم أن ge PR‏ توزيع ستيودنت بدرجة حرية 7-2 و في ظل قبول الفرضية Hy‏ 
2 


B, =0 Ё, 


E ©‏ سر ےی سن سو ۔ یت 
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Оаа оз ud 
б» 0.011 


نتخذ الفرار وذلك بمقارنة القيمة المطلقة للقيمة ا حسوبة بالقيمة الحرجة لتوزيع ستيودنت 


بدرحة حرية 5 و نسبة معنوية %5. نلاحظ أن 22.57 16005 <18.81 - [t|‏ و عليه نقبل 
الفرضية البديلة Н,‏ أي أن الميل الحدي للاستهلاك يختلف معنويا عن الصفر بنسبة معنوية 
а = 5%‏ وهذا يعني أنه يمكن قبول مقدر الميل الحدي للاستهلاك كأساس للوص ول إلى 
معلمه النظري في المجتمع الإحصائي. 
نختبر الآن المعنوية الكلية لنموذج الاستهلاك معتمدا على إحصائية فيشر. لدينا الفرضيتان: 
A, : By = В, =0‏ 
Н,:В #0 7۲‏ 
نعلم أيضا أن تتبع توزيع فیشر بدرجتی حرية 1 و ka J.n-2‏ 
نعلم )2 8?)/(n-‏ -1( وت С: G‏ 


هذه الحالة: 

Rm |. 0.9861/1‏ 
(i-8&)(-2) (1-0.9861)/7 - 2)‏ 
يتم اتخاذ الفرار بمقارنة القيمة حسوبة بالقيمة الحرحة لتوزيع فيشر بدرحتي حرية 1 و 8 و 
نسبة معنوية %5. نلاحظ أن 6.60 = F - 354.02 > F,,,(1,5)‏ و عليه نقبل الفرض ية 


= 354.02 


البديلة Н,‏ أي أن للنموذج معنوية إحصائية بنسبة معنوية 5% = 4 . 


:Forecast &J! 7‏ 
عقب تقييم نموذج الانحدار والتأكد من استيفاءه للفرضيات والمعايير الإحصائية» يصبح 
بالإمكان استخدامه لأغراض التنبؤء وذلك بإيجاد قيم المتغير التابع Y‏ بتغيير 3 يم ال تغير 


X المستقل‎ 
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لنأحذ نموذجنا البسيط» ولنفرض ЫЙ‏ نعرف القيمة المستقبلية ل ho GX.‏ ؤ و 
نرمز لما بالرمز ,مر BB‏ فرضنا أن البناء الميكلي للمعادلة لا يتغير في المستقبل» تكون 
قيمة المتغير التابع ۲ في هذه الفترة Th‏ كما يلي: 

BX ran + Erin‏ + و = ربط 
حیث / یسمی BL‏ التنبؤ و Yp‏ يعبر عن التنبؤ النظري و T‏ حجم العينة ) 
(t =1,2,.., T‏ 

عندما نستعمل Be‏ ما gal‏ بالقيمة 7ء هناك مصدران لعدم الوض وح والدة ФА‏ 
تنبؤاتنا: 

٭ عدم معرفتنا للمعلمين ,6 » ,6 » وبالتالی يجب الاعتماد على مقدرت العینة مم و 

ENA‏ تقدر القيمة У,‏ إن هذه القيمة هي وسط ۲ الموافق ل . رم أي: 

E(Y.)- م‎ + A.X, 

Xn) = Bo + BX ran‏ | رطاظ 
٭ بالإضافة إلى أن الخطأ Enp‏ هو متغير عشوائي غير مشاهد» ولحذا حت oly‏ عرفنا 

قيمتي ДВ‏ وبالتالي استطعنا حساب Ху)‏ |,,م5)1ء ونستعين به في التنبۇ» 
ثم نضع محال الثقة للتنبۇ ل - Vp,‏ وما دام BX rin‏ + و = E(Yr,, | Ху)‏ 
فيكون المقدر الطبيعي للتنبؤ على الشكل: 

Ê, (h) = B, + BX ry 

وعكن أن Ob cas‏ هذا القدر و الذي یسعی بالق التقديري هو jus‏ غير متحیز ! . 
(У, | X1)‏ وأنه من بين المقدرات الخطية غير المتحيزة يعتبر هذا الأخير أحس نها 
(أي له أصغر تباين)» ويعرف باسم أفضل تنبؤ خطي غ ير متحي у‏ أي (BLUP) Best‏ 
Linear Unbiased Predictor‏ ‹ و إذا فرضنا Xoi‏ مستقلة یکون تب این E. (h)‏ عا ی 
الشكل: 


var, (n) = уай, + В, .مھ‎ )= varlĝ, + Om А var, + 23 2 соу, 3 Ё, ) 
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cov(À,. À, )- vy أن:‎ Le 


М بد‎ 


vy 
хац, (А) o? A (rı, = X) 24 Шур 


d Xx, -Х) 


1 


وتلاحظ أن تاين مقدر aies фай‏ كلما эйр‏ القید elu XY‏ 
كلما اقتربت ,¥ من وسط العينة X‏ و ازداد حجم العينة T‏ 

لنأحذ الآن هذا المقدار ,)£ |)„ as Ху‏ مةمتب أ & | (Predicted Value)‏ 
بواسطة „АЁ‏ وسطهاء إن مقدر الخطأ ال داحل في ه ІА‏ معط ى بالعب ارة: 
Erin = Үт, =}, (Л)‏ 

ونسميه مقدر خطأ التبؤ (Forecast error) à (Predicted error)‏ ثم نلاحظ أن: 

E(êr,,) = Era - Y, (h) =0 

ویصبح تباین حطأ التنبؤ: 

var(é,.,,,) = уаг(У,,, - Y, (h) = var(Y,.., )+ хацї, ()) 
& على أخط اء العيد‎ Y (h) بينما تعتمد‎ cop, تعتمد مباشرة على‎ Y, 


إن قيمة T+h‏ 


d) on 


varlY,,,,) = уақ) = о>,‏ كما وجدنا 


h 


=\ 
ха? (0) رط انم‎ LET nid ) of ما‎ 
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ولنعرف: var(é,,,)= o,‏ لنجد أن: 


2 2 


39 621+ 


+ 


1 - XJ 
i Xx, -X} 


ومنه المقدر غير المتحيز لتباين = التنبؤ ) ue var(êr,,‏ 


а 
1 


ск с л 

ولحذا فعندما يكون حجم العينة كبيرا يمكن استعمال д,‏ كتقريب | ‚б„,.‏ 

نأمل OY‏ قي إيجاد مقياس لتحديد دقة هذا التتبق ل . oY,‏ وللقيام ‏ ذلك نف رض 
توزيعا احتمالیا معينا للاضطرابات العشوائية» وهو التوزيع الطبيعي. ثم ما دام ٤,‏ موزعا 
توزيعا طبيعيا وكذلك CY,‏ كما أن أخطاء العينة ),£ —" ,2625( موزع я; À‏ ا 
chan’‏ وكذلك cf,‏ ,ثم Ê (AOP‏ تكون موزعة طبيعيا أيضاء Le op Va,‏ التنب ؤ 
Yp - Y (t)‏ = رہ يكون متغيرا عشوائیا موزعا توزيعا طبيعيا بوسط مساو للص غر 
وتباين هو ul сг,‏ مقدر هذا التباين فهو ,0 ومنه: 


7 = ET ~ N(0,) 


كما أن ,07 تعتمد على القيمة غير المعروفة 607 فعمليا نعوض بمقدرها G2‏ لتعطي 
لتغیر العشوائي للتوزيع А‏ 


En e Yran = Y, (h) N(0 1) 


^ ^ 


ET+h ET +h 


وإذا كانت Za‏ هي القيمة الحرجة للتوزيع الطبيعي ear‏ تحقق: 
2 


Youn = Y. (h 
Pr -z, < —— سے نا‎ -l1-« 
p: a 
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up SX o, a يكون:‎ ыш) محال الثقة‎ op 


e а sy Ža 
:5 مغال‎ 

نستعمل دائما معطيات المثال الأول للتنبؤ بالاستهلاك لسنة 2008 ثم sly‏ فترات AX‏ للتنبؤ 
بنسبة معنوية %5 . 


إذا علمنا أن القيمة المستقبلية للدحل المتاح à‏ 2008 هى 98 ab‏ يمكن gull‏ 


Yos = Ê (I) = 0.21 og + 10.89 = 0.21 x 98 + 10.89 = 31.47 
гуаг.) التنبؤ‎ Dee نحسب أولا تباین‎ cpu لبناء محال الثقة‎ 


XAT — 60.57} 
6 TUM 0 xy = 0.26 x تلم‎ 9037) = 1.80 
0 7 XE _ X) 7 2114.25 
Yos € 07 (1) — £0,025 ê, , Y (1) +100562, 1 105 
Yao Є [31.47 - 2.5741.80 , 31.47 + 2.5741.80] أي:‎ 
Yo € [28.02 , 34.91] ومنه:‎ 


هناك العديد من البربحیات التي ينبغي على المهتم بالاقتصاد القياسي اس BY Шым‏ ا 
النماذج باستعمال » 34 RATS‏ و .Eviews‏ 
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- نقوم بإعطاء نتائج تقدير نموذج الاستهلاك باس تعمال "Regression RATS‏ 


Analysis Time Series"‏ وفق البرنامج التالي: 


cal 2001 1 1 

all 001 
dataí[norg-obs,unit-input] / yv x 
15.47 39.25 

19.89 41.84 

21.26 49,06 

23.71 57.31 

25.55 68.858 

26.95 75.64 

29.48 88.00 


نقوم بتمثيل الزوج (XY)‏ بيانيا على شكل سحاب LW‏ (أنظر الشکل رقم C-D‏ 


Scatterí[hlabel-2'x',wlabel-'y!] 1 
fy x 2001:1 2007:1 


نقدر النموذج وفق التعليمة التالية للحصول على النتائج المبينة أدناه: 
linregínoprint] y / resids‏ 
fconstant x‏ 


Linear Regression - Estimation by Least Squares 
Dependent Variable Y 
annual Data From 2001:01 To 2٣٥٤21 


Usable Observations 7 Degrees of Freedom 5 
Centered R**z 03 Б Bar **z 0.٤8 
Uncentered R**z 0.9 T x 02ط‎ 6.998 
Mean of Dependent Variable 23. 612857143 
Std Error of Dependent Variable 3 ی.‎ 9 
Standard Error of Estimate 0.514640116 
Sum of Squared Residuals 1.32432 7224356 
Regression Fi1,51 354.0249 
Significance Level of F 0.0000071 
Durbin-Watson Statistic 1.666169 
Variable Coeff Std Error T-Stat Signit 
شس وس رہ‎ КУЛУУ КККК ee ТЕТЕ Е ЕТЕТ Е ВАЕ ЕВ ЕЕЕ a ar r aa a a Е ہہ ا ہر ہا ہا ہر ہک اہ ہر ہر‎ Ж 
1. Constant 10.857300593 ١8 15.328430 آ9‎ 
Ža À 02105919385 0.011192444 18.81555 0٦٤ 
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نلاحظ أن القيم المحسوبة ل Student.‏ تعطى مباشرة في RATS‏ كما be‏ ي أيض ا 
درجة حرية كل من البسط و المقام في إحصائية Fisher‏ نقبل الفرضية Н,‏ أي فرض ية 
معنوية المعالم إذا كان الاحتمال P-Value‏ أقل تماما من 0.05( فمثلا نلاحظ أن الاحتمال 
الخاص بمعامل المتغير المستقل و الذي يساوي إلى 0.00000781 أقل تماما من 0.05 فه ذا 
يعني أن هذا المعلم يختلف معنويا عن الصفر (Н, JE)‏ 

Eviews LÎ —‏ فيعطي النتائج مباشرة بطريقة بسيطة: 

Dependent ‘Variable: Y 
Method: Least Squares 
Date: 01/24/09 Time: 15:07 


sample: 2001 2007 
Included observations: 7 


Variable Coefficient Std. Error — t-Statistic Prob. 
С 10.85730 0.705260 15.39430 0.0000 
# 0.210592 0011197 — 1881555 0.0000 
R-squared 0.966073 Mean dependent var 23.61256 
Adjusted R-squared 0.983298 5.0. dependent var 103 
&.E. of regression 0.514540 Akaike info criterion 1.744259 
Sum squared resid 1.324272 Schwarz criterion 1.728804 
وما‎ likelihood -4 104805 —F-statistic 354.0249 


Durbin-Watson stat 1.866169 Frob{F-statistic) 0.000008 


-.8 T T T T T 
2001 2002 2003 2004 2005 2006 2007 


— Residual ----- Actual === Fitted 
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نلاحظ Eviews of Laf‏ يعطي مباشرة الشكل البياني الذي يقارن بين الاس تهلاك Y,‏ 
(Actual)‏ و الاستهلاك المقدر (Fitted) Y,‏ كم ا ع لل بياني ا ب واقي التق دير ё,‏ 
(Residual)‏ الظاهر في أسفل الشكل. 
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SEA] 
نحليل الانضدار‎ 
الخطی العام‎ 
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SEN J 
تطیل الانمدار الخطي العام‎ 


في الواقع الاقتصادي» لا يمكن الاستعانة بالنموذج ذي متغيرين لتحليل الظاهرة 
الاقتصادية حيث أن هذه الأخيرة لا Las‏ فقط بمحدد واحد و М)‏ ينبغي إدماج جميع 
close‏ أو العوامل المؤثرة في الظاهرة لكي تكون الدراسة أكثر شمولیة. في هذا الفصل» 
نقوم بدراسة الانحدار العام و ذلك باقتراح طريقة لتقدير Île‏ النموذج و دراسة 
الخصائص الإحصائية للمقدرات ثم اختبار الفرضيات. 
1. الصياغة الرياضية للنموذج الخطي العام: 

يستند النموذج الخطي العام على افتراض وجود علاقة خطية ما بين متغير معتمد Y,‏ 
وعدد من المتغيرات المستقلة: 

وآ T=‏ عطي کی Par Pp‏ ور وق + ع قر Y = pit‏ 

gt a мый Жы ТЕЛШ cota تسمى‎ QNID Ху EC 
و لا يمكن لهذه‎ Д متغير‎ k مشروح من طرف‎ Y, وما يجب ملاحظته أن‎ Y, التابع‎ 
لأنه لا يمكننا في غالب الأحيان حصر جميع الظواهر‎ ор الأخيرة أن تفسر7 بشكل‎ 
(بعض الظواهر غير قابلة للتكميم)» لذلك يُدرج حد الخطأ ,ع الذي‎ Y المؤثرة على‎ 
يتضمن كل لمعلومات التي لا تقدمها المتغيرات المفسرة و نفترض عادة بأن المتغيرات‎ 
المستقلة كلما أحدت بعين الاعتبار كلما كانت المعلومات التي يقدمها الخطأ العشوائي‎ 
معلم في‎ (k+1) هي معالم النموذجء لدينا هنا‎ By В.В, مهملة. نشير فقط إلى أن‎ 
النموذج.‎ 
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pn. Ji‏ مشاهدة تعطینا ہر معادلة: 


i=1:Y = و‎ + PiX + ىر و‎ +.....+ BX, +€, 
і=2:Ү, = B, + BX + BX وو‎ +--+ В, يوك‎ +, 


بمكن كتابة هذا النظام على الشكل Spiel)‏ التالی: ХВ+е‏ - 7 


Y, 1 п Xy Xy B e 
Y, 1 X4 X, X f و‎ 
P X = : : : 5 B= В, > E= 
Y, 1 Xa P dm эги Xu В, e, 


М المتغير التابع أو‎ c Y (x1) 

a أو‎ PA مصفوفة المتغيرات‎ : X(nx(k+1)) 
cd al شعاع‎ : 8)) +1)х1) 

:e(nxl)‏ شعاع الأخطاء. 


إن بناء نموذج الانحدار الخطي يجب أن يكون مستوفیا لعدد من الفرضيات التي یمکن 


LS Ula}‏ يلى: 


٭ الفرضية الأولى: التغیرات P nal‏ المهملة في النموذج ЙЧ‏ متوسط معدوم 


. E(e)=0 


٭ الفرضية الثانية: 


-58- 


pi هي فرضية نانس‎  vale)=0? ساےہ‎ п أن‎ de 
لمختلف الحدود العشوائية» وهذا كفيل بإبعاد الحالة التي تكون‎ "Homoscedasticity" 
أي أن‎ Coene, )=0 Vie jg فيها الأخطاء تتبع تغيرات قيم المتغيرات المفسرة‎ 
الأخطاء ليست مرتبطة ببعضهاء وأن نتيجة تحربة لا تؤثر على بقية النتائج. يمكن كتابة‎ 
هاتين الفرضيتين على الشكل المصفوفي:‎ 


1 = کی Q, = E(e£) = И‏ 
oi‏ - 0 0 
تسمى المصفوفة ,© مصفوفة التباين- التباين المشترك للأخطاء. 
٭ الفرضية الثالثة: المصفوفة X‏ غير عشوائية وثابتة: تعنی Ой‏ قيم المتغيرات المستقلة 
يمكن مراقبتھاء وبالإضافة إلى ذلك نفترض × ثابتة لضمان ob‏ قيم ا متغیرات 
المستقلة لا تتغیر من حين لآخرء أي : 
cov(X,¢) = E(X є) = 0‏ 
Ф‏ الفرضية الرابعة: эде‏ المشاهدات п‏ هو أكبر من عدد المتغيرات المفسرة k‏ € وهي 
الحالة التي تلغي الارتباط الخطي بين المتغيرات المستقلة. 


3. تقدير شعاع В dull‏ وتباين الأخطاء го?‏ 

في النموذج + (Y = Xf‏ ا حاھیل الوحيدة هي 6 و ce‏ المصفوفة X‏ و الشعاع Y‏ 
هي معطيات النموذج» ويجب الإشارة إلى أن شعاع الأحطاء غير مشاهد ولذلك Gr‏ 
معرفة قيمة УВ‏ تسمح للمتغيرات المستقلة بإعطاء القيمة الحقيقية Y. J‏ بالضبط. 

وعلينا إذن تقدير B‏ بشكل يجعل Y‏ أقرب ما یمکن للمتغير التابع CY.‏ وهذا الغرض 
توجد عدة طرق» فيما نستعرض نحن طريقتي المربعات الصغرى والمعقولية العظمى. 
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1.3 طريقة المربعات الصغرى: 
1.1.3 تقدير شعاع AU‏ 8 : 
تحدف هذه الطريقة إلى إیجاد تقدير للشعاع 6 الذي ei‏ بحموع مربعات الانحراف 
Â,‏ بين القيمة المقدرة Y‏ والقيمة ا حقیقیة ۷ . 
ё,‏ 


Ez 


Min. £ = мт y, - 2[ 
i-l <1 


г(у,х,2)- (v -£)(v-Y)- Y? -2?v «vv = ۸×۷ -2ÊXY «vv 
ومنه الهمدف هو‎ .Ÿ = XB hex 
min ГҮ, x. À) 


وإذا کان B‏ موجود فيجب أن يحقق الشرط الضروري: 


Cw) ve 
op 
/ + رتبتها1‎ (k+1)x(k+1)) أن رتبة × هي ۸+1 فإن: (57)مصفوفة مربعة‎ ky 
(X)! وتقبل معکوس‎ 
2(XX)8-2XY-0 2(XX)B-XY-0 ومنه:‎ 
. 8 . | وهو تقدير‎ б=(ХХ)у XY لنحصل على:‎ (ХХ). نضرب طرف العادلة ب‎ 
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وللتأكد من أن م ال متحصل عليه هو قيمة TX, A). JU‏ عب git‏ الشرط م C‏ 


الدرحة الثانية: 
, : 
(yy), 9‏ اط 
op op‏ 
وهي مصفوفة معرفة موجبة ومنه فان هو نحایة صغرى. 
oV,‏ لنرمز ب A.‏ للمصفوفة XX) X!‏ حيث: 


а, а,» а 
а а а ^ Z 
21 22 2n 7 = = 
A= ; > 6 - А.Ү 0= a,Y, i=l... k 
ja 
dr 0, c7 аш 


LY هي على شكل خطي مع المتغير‎ (8 TE BB) ومنه نرى أن ختلف المقدرات‎ 
Е (С) XY dd كذلك‎ 
Y=XB+e و أیضا:‎ 
إذن:‎ 
Ё = (ХХ) ХХВ + |= (ХХ) X XB+(X X)! Xe B= Be(X АХ) X'e 
بإدحال التوقع الرياضي:‎ 
E(B)2-B«(XX)'XE(e) | E(e)=0 

E(B)=  :ريخألا في‎ Ја 

نستنتج أن التقدير 1,6 . 8را حصل عليه بطريقة المربعات الصغرى غير متحيز. 
بالإضافة إلى ذلك فان م هو التقدير الأفضل من ضمن كل التقديرات الخطية غير المتحيزة 
(BLUE) B. . 3‏ 
2.1.3 تقدیر تباین الأخطاء c^‏ و مصفوفة التباين-التباين المشترك للمقدرات Q,‏ 

إحدى فرضيات النموذج هي E(ee')=Q,=071,‏ وما أن neo?‏ معروفء 


فینہ فينبغي تقديره: 
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2-Y-XB-XB-e-XB-e-X(B- B)-e-X(XX) X's = (1, - ХОХ) Xe 
: تسمى الصفوفة الدورية أي‎ My حیث‎ «Му = )1, - XQUX) X?) نضع:‎ 
M,-M,M,-M;-M' 
M,X =0 بالإضافة إلى ذلك:‎ 
دمع‎ eM ye أي:‎ 2= MM ye ومنه:‎ 
E(&8)- E(e'Myé) ندخل التوقع الرياضي على الطرفين:‎ 
. (BA) ونعلم أيضا أن أثر (48) -أثر‎ ЕМЕ ويجب الملاحظة أن أثر 28 يساوي أثر‎ 
(&&'M у (ЕМЕ) ji يكون لدينا إذن:‎ 
Е(2 2) = E(e'e)Tr(M ,) 
E(£8) = o^ rra, ) - TrXQCX)" Xj. وعليه:‎ E(e'e) o o? نعلم أن:‎ 
E(£)- o? (n- k -1) ومنه:‎ 
Tr(1,) = ور‎ + Tr(X(XX) X) - +1 i 


(n= kl) على‎ ied ie کی‎ S jou ab سی‎ de Јад کی‎ 


في حالة الانحدار المتعدد حيث هناك k+l‏ معلم للتقدير و n‏ عدد المشاهدات» Mas‏ 
يُعطى эде‏ درجات الحرية en—k-1‏ إذن: 
Jr‏ 7 
EE =‏ )2 
n ч 1‏ و n-k‏ ^ 
ша„ ad‏ أن 8-8 تساوي (XX) ХЕ‏ وإحدى فرضيات phe‏ هي 
E(ee) =Q, - 6‏ . لدينا: 


e 


B-B-(XX)'X' 
حيث:‎ «(2 - 6()/ В) نقوم بحساب‎ 
)۸- BB - В) = (XX) X'se X(XX) 
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بإدحال التوقع الرياضي على الطرفين» نتحصل على مصفوفة التباين المشترك 

للمقدرات: 
О = E(B - BXB- B)) = (CX) XE(ee )X(X X)! = XX) ХО, ХХХ)‏ 
إذن: Q,- a (xX)‏ 
ھا أن 2ى غير معروف» فانه يمكن استبداله بمقدر تباین الأحطاء 622 وعليه: 
“ديل لحي 

مثال 1: 
لدينا البيانات المبينة في الجدول التالي: 


الجدول (1): البيانات الإحصائية أ XY.‏ و X,‏ 


Xn Xa Y, 1 
3 2 4 1 
7 4 6 2 
10 5 7 3 
8 7 9 4 
8 9 10 5 
9 10 12 6 
11 12 14 7 
13 14 16 8 
14 15 18 9 
15 17 20 10 


لدينا 10 مشاهدات و متغيران مستقلان» يكتب النموذج كما يلي: 


= ХВ += 
€ 
4 1 2 3 E 
6 14 7 fs £, 
Y= 71j X=1 5 10|; B=| 6, |; 6 |ع-‎ е, 
: TEE р, 
20 1 17 15 E10 


XY é (XX) و‎ XX Cus نقوم إذن‎ B- (XX хү نعلم أن‎ 


12 3 
1 1 1 11١1 4 7| (10 95 98 
XX=|2 4 5 .. 17/1 5 10|2|95 1129 1081 
3 7 10 9 15]5 à 4 98 1081 1078 
1 17 15 
1.1725 0.0852 -0.1921 
(XX)! =| 0.0852 0.0284 -0.0362 ts و‎ 
-0.1921 -0.0362 0.0547 
4 
Lose d] 116 
ХҮ=|2 4 5 ... 17| 7 |2 1342 و أیضا:‎ 
10 + 15] : 1298 
20 
لدينا:‎ 
B, 1.1725 0.0852 -0.1921Y 116 | (1.0996 
B-|B,|-(QXX)'XY-| 0.0852 0.0284 0۔‎ 0362 | 1342 |=| 0.9776 
B, -0.1921 -0.0362 0.0547 11298) (0.1237 


LLY‏ مصفوفة التباين-التباين المشترك للمقدرات: ينبغى أولا حساب تباین البواقى حيث 
يتم حساب قيم Y,‏ انطلاقا من الانحدار الخطى: 
Y, =1.0996+0.9776X,  0.1237X‏ و بواقي التقدير, من المعادلة Y, - Y,‏ = ,2 . 


1 
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الجدول )12 حساب البواقي 


& ê, Y Y i 
0.3292 | 0.5738 3.4261 4 1 
0.0152 | 0.1235 5.8764 6 2 
0.0507 | -0.2252 | 92 7 3 
0.0044 | 0.0668 8.9331 9 4 
0.7893 | -0.8884 | 10.8884 10 5 
0.0001 | 0.0101 | 11.9898 12 6 
0.0371 | -0.1926 | 14.1926 14 7 
0.1563 | -0.3954 | 16.3954 16 8 
0.2532 | 0.5031 | 17.4968 18 9 
0.1798 | 0.4241 | 19.5758 20 10 
1.8157 0 المجموع‎ 

7 10 г 
does ы-ы ie لدينا:‎ 
Hoi او‎ 10524 


نقوم بتحديد مصفوفة التباین-التباین المشترك للمقدرات (Oo‏ ليكن: 
QO, =ô (XX)‏ 
0.1921- 0.0852 1.1725 
A, —0.2593x| 0.0852 0.0284 -0.0362‏ 


0.0547 0.0362- 0.1921- 
بحد تباين كل مقدر بضرب تباين البواقي بكل عنصر من عناصر قطر المصفوفة 


(XX): 
бё, = 0.2593х1.1725 = 0.3040 — 5, =0.5513 
65 = 0.2593 x 0.0284 = 0.0073 > 5, = 0.0858 
5% = 0.2593x 0.0547 = 0.0141 ndun = 0.1190 
طريقة المعقولية العظمى:‎ .3 


بفرض أن الأحطاء تتوزع توزيعا طبيعيا حيث 7 g, ~ N(0,0?), ї=1.........‏ فان Ji»‏ 
كثافتها تكتب على الشكل التالي: 
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1 1 ef 
fe) (zo?) oo 1 


نسمي Lies.)‏ دالة الملعقولیق حيث: 
є? 5‏ 1/2-\ 3 
оло?) a- 2.) Ems, е] [ £e)»‏ 
i=l‏ 


E=Y-XB usl e - 17, - 6, - 7م‎ - ....- В.Х, ولكن:‎ 
لدینا إذن:‎ 


1 = 


2 co? 


Lue \= (220° ^ ex 
لنأحذ لوغاريتم دالة المعقولية:‎ 
(¥= XB) (Y= XP) 
O 


يتم تقدير les‏ النموذج وتباين الأحطاء ودلك بتعظيم لوغاريتم دالة المعقولية العظمی؛ 


حيت. 


In L(f,o?) = ~FIn(220*)- 


1 
20? 


max {in L(B,o°)}= nar 7 2x0 le уде xp)| 


الشروط الضرورية لكي يكون لوغاريتم الدالة عند قيمتها العظمى هي: 


OlnL 1 0 ' roy rot 1 ' ' 
-0e-—-—lry«px 26-26 X Y| рх xp-2x Ү(=0 
OlnL n 1 1 1 | 
-0e + (Y - xg) (Y - xg)-0 
де? 2 2ن‎ 2 wt 
Bur (XX) XY رتبتها 1+ يعطينا:‎ XX إذا كانت‎ 
ا‎ "E А 
Os = -XÊ ne) Y- хд) 3 
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أي: 


ينبغى القول أن المقدر و متحيز» حيث لدينا: 


7 n-k-1 EE m n-k-1). 
O ME = = Ome = O ors 
n n—k-1i n 
المقدر غير المتحيز لتباين الأخطاء بطريقة المربعات الصغرى» أي:‎ On. حيث‎ 


e Elos) = 0°‏ وهذا يؤدي إلى: 


500 (Ee „е 


" n—k-1 


مہ ج ہر نسسج أن: с?‏ = ( )£ . 


4. اختبار جودة التوفيق والارتباط: 

عندما يكون لدينا AT‏ من متغير مستقل في نموذج الانحدار الخطي» ننتقل من معامل 
التحديد العادي (معامل الارتباط البسيط) إلى معامل التحديد المضاعف» By‏ حين أن 
الأول يقيس العلاقة بين متغير مستقل وآخر ор quU‏ الثاني وبالإضافة إلى نفس الدور فإنه 
یمکن أن يدرس العلاقة بين المتغير التابع Y‏ وعدة متغيرات مستقلة مرة واحدة» ويسمى 
بمعامل التحديد المتعدد. كما أنه يمكن أن نبين العلاقة بين متغير مستقل وعدة متغيرات 
مستقلة أحرى بواسطة معامل يسمى معامل الارتباط المتعدد» ويستعمل عادة في اختبارات 
اكتشاف التعدد الخطي» حيث يعتمد عليه الباحثان Farrar-Glauber‏ في شكل معاملات 
تحديد جزئیة على شكل TN it‏ جو Eu Ry‏ أنه یربط ما بين pall‏ المستقل Xj‏ وبقية 
المتغيرات المستقلة الأحرى من غير AX;‏ 
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Ul‏ معامل التحديد ا متعدد 7 فهو يشير إلى النسبة التي يمكن تفسيرها من التغير الكلي 
في المتغير التابع Y‏ بدلالة المتغيرات المستقلة المدرجة في المعادلة» ويستعمل كمقياس لحودة 
التوفيق في نموذج الانحدار ا حتوي على k‏ متغير مستقلء ولحسابه يمكن إتباع نفس الطريقة 
المستعملة في النموذج الخطي البسيط: TSS=ESS+RSS‏ ففي النموذج k g>‏ متغير 


м 55 
Y; = ا‎ EPA لج کا کک سا‎ Aa РЕ ^ PELO 
الشگل:‎ de R^ گن حساب‎ 
248 TT) 


_ ESS , _ RSS _ = 


р? 


TSS SS чү ру учу уу 
i=l i=l 


أما إذا كان النموذج لا يحتوي على ثابتة» فان ۸7 يكتب بدون تركيز المتغيرات: 
.ESS , RSS , 88 ҮҮ‏ 
TSS TSS YY YY‏ 
وتتراوح قيمة ۸ بين 0 (عندما LY‏ معادلة الانحدار М‏ من التغير في «Y‏ و1 
(عندما تقع كل النقاط على خط الانحدار). 


هناك علاقة بين معامل التحديد و شعاع المقدرات: 


R? 


_YY fx xf 


R =—— = 
YY FF 
معامل التحديد يؤول أيضا إلى العلاقة التالية:‎ 
R= ДУ xu + BY x, N + BLY xs y, 
>» 
y7YX-Y , x-2X,-X, Yelek; Wi-l..n ike 
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إذا كان النموذج Y‏ يحتوي على ثابتة» UB‏ نعوض شعاع المقدرات Le‏ يساويه» أي: 
p. BX XB BXY‏ 
YY YY‏ 
ولكن هناك مجموعة من المشاكل نواحهها مع استعمال R?‏ منها: 
٭ أولا: كل نتائجنا الإحصائية Gb‏ من الفرضية القائلة Ob‏ نموذجنا المبنى في المعادلة 


«B=(XX)'XY‏ إذن: 


OS ۲= 0+٤‏ صحيحاء ثم ليس WU‏ طريقة أو قيمة إحصائية بديلة 
للمقارنة. 
Ф‏ ثانيا: إن ۸7 غير حساس لعدد المتغيرات المستقلة والموحودة بالنموذج» حيث إن 
إضافة متغيرات مستقلة أحرى لعادلة الانحدار لا يمكن أبدا أن JE‏ من قيمة 
7 وبالعكس BE‏ یمکن أن تزيد من قيمته OY)‏ إضافة متغير مستقل جديد 
للنموذج لا يؤثر في التغيرات TSS US‏ بینما يزيد في قيمة الانحرافات 
المشروحة (ESS‏ ويصبح تفسير واستعمال R?‏ صعبا عندما يكون النموذج 
بدون الحد الثابت» حيث ليس بالضرورة في هذه الحالة أن یکون محصورا بين 0 
ds‏ 
إن الصعوبات في استعمال ۸7 كمقياس لحودة التوفيق راجعة OY‏ هذا المعامل يعتمد 
على التغيرات الحاصلة في Y‏ (المشروحة дё,‏ المشروحة)» وبالتالی up‏ لا del‏ بعين 
الاعتبار عدد درحات الحرية في أي مشكل إحصائي. وهذا الغرض يستعمل معامل أخر 
يسمى معامل التحديد المصحح T‏ 


فإذا كان تعریف R‏ هو: T‏ 1ے R = À‏ فان تعريف R?‏ هو: 
BSS/in- k-1)‏ ہے p‏ 
TSS/(n -1)‏ 


حيث эде:‏ المشاهدات و 1+ : عدد ا معا م المقدرة. وبتعويض بسيط بحد: 


R =1-ф- أ‎ 


п—1 
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ومن المعادلة الأحيرة أعلاه» تظهر العلاقة بين ۸ و R?‏ حيث tob‏ 
R ER" d‏ إذا كانت k>l‏ 
2 23-2 إذا كانت k=1‏ 
CGR? 3‏ أن deb‏ قيما سالبة. 
إذا کان حجم العينة п‏ كبيراء فان К?) В?‏ يقتربان قي قيمتهماء لکن في العينات 
الصغيرة» إذا كان эде‏ المتغيرات المستقلة كبيرا بالمقارنة مع حجم العينة» OB‏ ۸ يقل 
بكثير ‹В2 Де‏ ويمكن أن يأحذ قيما سالبة» في هذه الحالة C4‏ شرحه على أساس أن 
قيمته تساوي الصفر. 
إذن ۸7 له مجموعة من ا خصائص й‏ وسيلة قياس جودة التوفيق أفضل GU‏ فهو 
على الأقل تحب على تساؤلاث. يعض cell‏ حول АЙ‏ ويادة ghadi эде‏ 
للنموذج» بدون التفكير في سبب ظهور هذه المتغيرات على كل حال» رغم ذلك لا بجب 
التفكير في R? of‏ يحل كل المشاكل ا تعلقة بالمقياس R?‏ لحودة التوفيق» حيث أن القرار 
حول إمكانية ظهور بعض المتغيرات في النموذج أم لاء تبقى معتمدة على اعتبارات نظرية 
أحرى في القياس الاقتصادي» كما أن القيمة العددية R? J‏ تكون جد حساسة لنوع 
المعطيات أو البيانات المستعملة. 


مثال 2: 


نفس معطيات المثال السابق» المطلوب حساب معامل التحديد R?‏ و معامل التحديد 


10 10 
S (X, -FY = 256.4 فينبغي حساب‎ У 22 - 1.8157 نعلم أن‎ . R? المصحح‎ 
i-l 5 " і=1 
£i 
е ees كلتل‎ 060000 
TSS (r-yp 2564 
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2 


R? = 1-q1- R27) -1-0 -0.9929 (16727 = 05008 


من الملاحظ أن معامل التحديد А?‏ يبقى أقل نسبيا من معامل التحديد المصحح ”۸ . 


من خلال نتائج ble‏ التحدید نستنتج أن للنموذج قدرة تفسيرية عالية جدا أي أن 
المتغيرات المستقلة تشرح المتغير التابع بنسبة 699.28 


5. اختبار الفرضيات 
5. اختبار المعنوية الإحصائية للمعام 

بإدخال قانون التوزیع الطبيعي المتعدد ونظرا إلى أن B‏ هو alla‏ حطية لشعاع الأخطاء 
العشوائية» فإن هذا المتغير له صفة المتغير العشوائي ويتبع كذلك قانون التوزيع الطبيعي 


المتعدد 
ا Eee‏ 
لدينا: В = В+ Ae‏ 
ومنه فإن: й М\8,о:(х'х)')‏ 
ثم لدينا بواقي المربعات الصغری: عرلا - 2 
&&-£M,e of 3j‏ 
مع: M,-ü-X(XX) X)‏ 
ёё eM, (n-k-16ó2  ,‏ 
а. 1 o; 0 с? а dais‏ 


مع الخاصية 0= ۸4,2 يكون الشعاعان Й‏ و 2 يتبعان التوزيع الطبيعي ا تعدد 
ومستقلين عن بعضهما البعض» وبالتالي فهما شعاعان متعامدان حيث: 


covlé, #)= CE - sj = E[M ee'd']=0?M,A=0, M,X =0 
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ومنه نستنتج أن شعاع المقدرات B‏ مستقل كذلك عن EE‏ والذي يستلزم أن p‏ 


موزع استقلاليا عن = أو 92ء ونکتب: 


€ 
^ 


.ب0ز B,-N(B.oia,)‏ 
gus‏ أن а;‏ هو العنصر j‏ الموج ود بقط ر اص غوفة C^ “( (ХХ)! зу АА'‏ 
‚А=(ХХ)\Х'‏ 


(д, - в, )- М(0,с2а,) j=0,1,....,k ولدينا كذلك:‎ 
2 E мод Taik м 
O, а» 


B, - В, 
МО) Tjay 
2 ^2 
Jx n k-1) (ei г k 1) 
B; - В, 2 - В, . 
t=— = a وبحد بعد الاختصار:‎ 
O уа» ud 


تساعدنا هذه المعادلة إذن على تكوين OYE‏ الثقة LLL‏ النموذج بنفس الطريقة 
AM‏ 45 8 في حالة النموذج البسيط› ا Hy: B,‏ وفرضية اسم 


...1ر0 = J‏ ضد : 20 ر: ,2 (الفرضية البديلة) 


حرا وهي Д)‏ اغسوق 


ما Leo‏ نختبر فرضية العدمء نكتب کے ہر a ND NUN TOR‏ إذا 
2 


2 
{ MS | 7 . له‎ В | الحالة‎ oe B, « 7 AS. 
معنوية إحصائية اي يساوي‎ РА , al c ففي هده‎ 5 aa c 
b, ? 
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معنويا الصفر حيث Bele,‏ من جدول التوزيع d‏ ونرفض Hy‏ بمستوى معنوية به 

В, >t‏ أي المعلم D,‏ له معنوية إحصائية فهو يختلف معنويا عن الصفر. 
0 ` 

عندما يكون حجم العينة كبيرا (n>30)‏ فينبغي استعمال التوزيع ا لطبيعي و يمكن Amb‏ 

القيمة الحرحة л,‏ و ذلك بحساب المساحة المظلة للتوزيع. 


5. اختبار المعنوية الكلية للنموذج و اختبارات القيود على dell‏ 
یمکن احتبار المعنوية الإجمالية للنموذج باستخدام نسبة التباين المفسرء إلى التباين غير 


ا مفسر» ويتبع هذا توزيع فيشر F‏ بدرجات حريةيم ‏ و 1-م-م» حيث n‏ عدد 
المشاهدات و ktl‏ عدد المعالم المقدرة: 


إذا كانت 


neat 


Н =Й Ssss p uu, 0 
11, : 3 ضد الفرضية البديلة: 0 معامل‎ 
Y- 28 ys, Uk ; 
F, = c ES [k ~ F,(k,n—-k-1) 
Y4 : п-к -1( 5 ) Xs fo- k-1) 0) -k-1) 


فإذا تحاوزت الإحصائية Е‏ قيمة F‏ ا حدولة عند مستوى معنوية به وبدرحتي حرية k‏ 
n-k-‏ نقبل الفرضية of ШАШ‏ معا م النموذج ليست جيعها مساوية للصفر وأن 
| 


هناك احتبارات c pl‏ تعتمد على جدول تحليل التباين Ju»‏ مت متغير أو عدة متغيرات 
مفسرة إضافية» استقرار معاملات النموذج» اختبار القيود على ا معاملات..ء E‏ 
H,:RB-r‏ 
H,:RB sr‏ 
kW оху к] (n - ra‏ 
RSS /(n — k —1)‏ 
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حیث م شعاع المعالم المقدرة للنموذج غير المقيد. نرفض Н,‏ إذا كانت F,‏ أكبر من 
القيمة المجدولة لتوزيع فيشر بدرحتی حرية ي و n-k-l‏ و بطريقة أخحرى» يمكن 
استعمال الإحصائية التالية: 

(RSS, — RSS, و(‎ 


* RSS, K(n—k-—1) 
الخاص بالنموذج‎ RSS, مجموع مربعات بواقي تقدير النموذج غير المقيد و‎ RSS, حیث‎ 
A 
هناك اختبار آحر مكافئ لاختبار فيشر يرتكز على مقارنة نسبة المعقولية للنموذج‎ 
هي دالة‎ Le حيث‎ 1, > Le المقيد و غير المقيد. إذا كانت القيود موحودة هذا يعني أن‎ 
أو بشكله‎ LOL, «1 المعقولية للنموذج غير المقيد و ,1 للنموذج المقيد» أي أن‎ 
الفرق بين لوغاريتمات الدالة ينبغي أن يكون معنويا‎ а, Г, > 0 اللوغاريتمي‎ 


سالبا. يمكن أن نبرهن of‏ هذا الاختبار يقودنا إلى احتبار y?‏ و ذلك بحساب الإحصائية 


LR = 2Y(InL, -InL,,)‏ الذي تتبع بطبيعة حال توزيع Y^‏ بدرحة r tp‏ و التي 
تعبر عن ode‏ القيود. إضافة إلى ذلكء إذا كان LR‏ أكبر من القيمة ا حدولة لتوزيع Ж?‏ 
بنسبة معنوية © و درحة حرية er‏ نرفض الفرضية Hy‏ أي أن القيود ليست ae‏ كما 
أنه يمكننا استعمال مضاعف ‘hey‏ 
مثال 3: 

بالاستعانة بمعطيات ا ثال السابق» نقوم باختبار المعنوية الإحصائية Aud‏ النموذج. 
نتساءل ما إذا كان یمکن قبول هذه المقدرات كأساس للوصول إلى معالم الجتمع 
الإحصائي. 


نبني أولا OVE‏ ثقة للمعا: 
TEA‏ + & ‚ م В, € ۸ = logsÓ‏ 


B є م۸‎ = lomsÓ 5 ft toons à 


1- سنتطرق إلى هذا الاختبار في الفصل الثالث بغية اختبار وجود الارتباط الذاتي و تجانس التباين. 
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By € [By - usó md "‏ 
حيث ورو هي القيمة الحرحة لتوزيع ستيودنت بنسبة معنوية %5 و درحة حرية 
2-1-7 - ور والتی تعادل القيمة 2.365 في جدول توزيع ستیودنت. بالتطبيق العددي 
لدينا: 


В, € [1.0996 — 2.365 x 0.5513, 1.0996 + 2.365 x 0.5513] 

B, < |- 0.2042 , 2.4034] : أي‎ 
E 

В, є [0.9776 — 2.365x 0.0858 , 0.9776 + 2.365x 0.0858] 

هذا يعني: ]1.1805 , 0.7746[ В, e‏ 
أما : 

В, є [0.1237 — 2.365x 0.1190 , 0.1237+ 2.365x 0.1190] 

و منه: ]0.4051 , 0.1577 -] < В,‏ 
نقوم OV‏ بالاحتبار. لدينا الفرضيتان: 


Н,: В =0‏ 
Н:В 20 ite‏ 
نعلم أن E‏ تتبع توزيع ستيودنت بدرحة حرية 7-3 و في ظل قبول الفرضية ,11 
À‏ 
^ 0 
B‏ _ کے سو رو را Led‏ قد 
A Á‏ 


B 0.9776 


: ô; 0.0858 


نتخذ الفرار وذلك بمقارنة القيمة المطلقة للقيمة ا حسوبة بالقيمة ا حرجة لتوزيع ستيودنت 
و عليه 


لدینا إذن: 11.3939 = 


بدرحة حرية 7 و نسبة معنوية %5. نلاحظ أن 2.365 = fus‏ > 11.3939 - 


7 
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نقبل الفرضية البديلة Ну‏ أي أن ,8 یختلف معنويا عن الصفر بنسبة معنوية 596 а=‏ 
وهذا يعني أنه یمکن قبول المقدر كأساس للوصول إلى معلمه النظري في дала!‏ الإحصائي. 
Li‏ المعلم By‏ » فلدينا: 

H,: B, =0 


H,: 8,40 ضد:‎ 


نعلم أن en PLE‏ توزيع ستيودنت بدرحة حرية 7-3 و في ظل قبول الفرضية Hy‏ 


۸ 
873 ap ter py سرک‎ wig و‎ = == 
O., ©; 
В. fh 
سے‎ ST napa إذن:‎ 


о», 0.1190 


نلاحظ 3 هذه الحالة أن 2.365 = уу,‏ <1.0394= || و عليه نرفض الفرضية البديلة 


t; 
وهذا يعني أنه لا يمكن قبول‎ а= 590 يساوي معنويا الصفر بنسبة معنوية‎ B, أي أن‎ Н, 
هذا المقدر كأساس للوصول إلى معلمه النظري في ا جحتمع الإحصائي.‎ 

نختبر الآن المعنوية الكلية للنموذج معتمدا على إحصائية فيشر. لدينا الفرضيتان: 


H,: و‎ = В, = B,-0 
H,:3p, #0, /=12 ضد:‎ 
.7-/-1 "ورد كج ددج فيشر بدرحتي حرية ) و‎ a=k نعلم ايضا ان‎ 


لدينا 3 هذه "ALT‏ 


В? |К 0.9929/2 


Е = = LLL - 490.7224 
l= a-k- (-0.9929)/00-2-1) 
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يتم اتخاذ الفرار بمقارنة القيمة ا حسوبة بالقيمة الحرحة لتوزيع فیشر بدرحتي حرية 2 و 7 و 
نسبة معنوية %5. نلاحظ أن 4.74 = F = 490.7224 > F,,,Q,7)‏ و عليه نقبل الفرضية 
البديلة H,‏ أي أن للنموذج معنوية إحصائية بنسبة معنوية 5% = ين . 

إذا اعتبرنا أن النموذج AM‏ دراسته هو ,جم + CY = 6, + B XS‏ هل إضافة المتغير 
X‏ سيحسن معنويا حودة التقدير؟ بعبارة eus ml‏ أي النموذج نختار؟ 

نقوم أولا بحساب مجموع ا ربعات TSS WS)‏ مجموع المربعات المقدرة ESS‏ و 
مجموع مربعات البواقي RSS‏ للنموذج الأصلي (ذي متغيرين) غير المقيد. من خلال JU‏ 
Log (2‏ على هذه النتائج: 


TSS = V (v, - Y J - 4 


i=l 


ESS = Y (f, -FÈ = 254.58 


i=l 


10 
RSS = У 22 =1.815 


i=l 


ثانیاء نقوم CLA‏ مجموع ole dM‏ الكلية (TSS,‏ مجموع le М‏ المقدرة ESS,‏ و 


كالتالي: 
Y, 21.53 + 1.05X,‏ 
)31.15( )4.24( 
R? = 0.9918‏ 
RSS, — 2.095‏ 
RSS, _ 2.095‏ 


TSS, = "© = 
I-R? 1-0.9918 


ESS, = TSS, — RSS, = 255.48 — 2.095 = 253.39 


= 255.48 


—T]— 


يكون وضع الاختبار على الشكل التالي: 
H, : В, =0‏ 
0 یق : H‏ 
عندما نضيف متغيرات مستقلة حديدة في النموذج فسوف يؤدي إلى زيادة في ESS‏ 
أي انخفاض في RSS‏ . نود ОУ‏ اختبار أن الفرق بين RSS,‏ و RSS‏ معنویا موحب. 
أي: 
(RSS, - RSS)/(k—k') | (2.095-1.815)/(2 - 1)‏ _ 
RSS /(n—-k-1) 1.815/(10- 2-1)‏ | 


= 1.0802 


مع ۸: عدد المتغيرات المستقلة في النموذج غير المقيد و эде КО‏ ا تغیرات المستقلة في 
النموذج المقيد (أي بدون إضافة المتغيرات المستقلة الأحرى). نقبل الفرضية Hy‏ ( 
F, «Fus (0,7))‏ أي ليس هناك فرق معنوي بين تبايني البواقي» إضافة المتغير المستقل 
X,‏ لا يحسن بصفة معنوية القدرة التفسيرية للنموذج. 
5. اختبار استقرار معاملات النموذج — اختبار Chow‏ — 

يدرس هذا الاختبار مدى استقرار النموذج في كامل الفترة الزمنية (دراسة التغيير 
الميكلي للنموذج)» أي صياغة النموذج هي نفسها ولكن تختلف القيم المقدرة للمعاملات 
في العينتين ا حزئیتین. لیکن النموذج المقدر ذو k‏ متغير مستقل على فترة واحدة: 


nem ans على‎ 7 - f + BX, + BX, ++ LX 


نقدر النموذج انطلاقا من عينتين حزئيتين ,7 و п,‏ مع tN,‏ 7 71ء حيث: 
)1( م o0 o0 o0‏ 7 
Y, = В, + В, Хи +, Xatt pr X à‏ 
à (2) A (2) o (2)‏ )2( م 2 
Y, = В, + В, Х + f, Ag t В, X,‏ 
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نختبر الفرضيات التالية: 


إن اختبار استقرار المعاملات يقودنا الى طرح السؤال التالي: هل يوجد فرق معنوي 
بين بحموع مربعات البواقي في كامل الفترة п‏ وجمع بحموع مربعات البواقي ا حسوبة 
انطلاقا من العينتين الحزئيتين RSS?‏ 557 ؟ إذا كانت الإحابة "Y"‏ فهذا يعني أن 
النموذج مستقر في كامل العيئة. 
تعرف احصائية فيشر كما يلي: 
[RSS - (RSS' + RSS? )|/af,‏ _ 


: (RSS! + RSS? )/ау, 


df, = (n- k -1)- (n, - k-1)« (n, —k-1J=k +1‏ 
df, = (n - k-1)* (n, -k-1) 2 n- X(k +1)‏ 
13 كانت ))2(6+1 1,0 + ])5 > CFL‏ ففي هذه الحالة نقبل الفرضية ٨1,‏ » أي أن 
المعاملات مستقرة معنويا في كامل الفترة الزمنية. 
مثال 4: 
لنعتبر النموذج المقدر QUI‏ على عينة حجمها 14= م ": 
Y, = 32.89 + 08027 —0.38X,, —0.03X,‏ 
)0.05( )0.15( )0.29( )11.66( 


К? = 0.702 
п= 14 


القيم التي بين قوسين هي قيم الأخطاء المعيارية. 


1- Bourbonnais (2003), p. 70 
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الخطوات ھی كالتالي: 
الخطوة الأولى: تقدير النموذج على عينتين جزئيتين وحساب مجموع مربعات البواقي 
الفترة الحزئية الأولى: 
Ê = 25.27 + 0.7746, —0.293X,, —0.012X,‏ 
)0.10( )031( )0.533( 
R? - 0.692‏ 
n, =7‏ 
TSS’ = 88.85: ESS" = 61.54 ; RSS - 1‏ 
الفترة ا لحزئثیة الثانية: 
Y, = 62.63+1.228X, —0.62X,, –0.184Х,‏ 
)0.15( )0.52( )0.69( 
R? = 0.543‏ 
n,=7‏ 
TSS? = 45.43; ESS? - 24.70 : RSS? = 20,73‏ 
الخطوة الثانية: حساب إحصائية فیشر 


[6745-Q7.31«20.73)]4 _ 4.852‏ _ (لجع) RSS?)‏ 'ككه) - [RSS‏ _ جر 
(RSS! + RSS? J/(n - 2(k +1)) (27.31+20.73)/6 | 8.00‏ ° 
Fos (4,6) = 4.53‏ > 0.60 = 
نقبل الفرضية CH,‏ یمکن القول أن معاملات النموذج مستقرة معنويا على كامل 
الفترة الزمنية بنسبة مخاطرة %5. 


6. استخدام المتغيرات الصورية 

في كثير من الأحيان» نعتقد بوجود متغيرات معينة ذات أهمية عظمى ولكن من طبيعة 
نوعية لا يأحذ إلا القيمتين 0 أو 1. نستعمل هذا النوع من المتغيرات عندما نريد دمج 
عامل مستقل ثنائي: "الظاهرة حدثت أو لم تحدث" أو أيضا عندما يكون العامل المستقل 
ЖЬ 1 әй Ш 15‏ أو "Sl‏ 
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الظاهرة تحدث: 
BX, + BA +...+ BX a +€;‏ + و = Y,‏ 
الظاهرة لا تحدث: 
Y, = do + PX + BX. + ...+ BK +,‏ 
یمکن كتابة هاتين المعادلتين في معادلة واحدة: 
,+ نم +...+ ور Ү = By + (о - B))D; + В.Х, + BX‏ 
مع 1= D,‏ عندما لا تحدث الظاهرة 
و 0- Le D‏ تحدث الظاهرة. 
في هذه الحالة نقوم بإدماج متغير مفسر إضافي للنموذج ا حدد الأصلي و تطبيق الطرق 
الكلاسيكية للتقدير ويطلق على المتغير D,‏ الذي يظهر ف المعادلة المتغير الصوري Dummy‏ 
cvariable‏ وهو كما ذكرنا Jet‏ قيمة الواحد الصحيح إذا تحققت بعض الشروط و قيمة 
الصفر إذا لم تتحقق وعليه فان استخدام المتغيرات الصورية تعميم قوي لتحليل EY‏ 
وحدات كمية. فباستخدام هذا النوع من المتغيرات يمكن Ae NE‏ الحسبان تأثير العوامل 
النوعية المهمة التي تؤثر على المتغير التابع. 


مثال 5: 
الخليج. بعد ما تأكدنا من أهمية القيمة المضافة للقطاع السياحي 


X,‏ و عدد السكان 
CX,‏ نتسأل ما إذا كان لحرب الخليج الثانية تأثير على الإنتاج السياحي LY,‏ الطريقة إذن 
هي إدخال متغير صوري بقيمة الواحد إذا كنا في حالة الحرب أو قيمة الصفر في حالة 
السلم» DL‏ 

0= ,2 إذا كانت عدد المشاهدات يتراوح بين 1975 إلى غاية 1990 و أيضا 1992. 
D, =1‏ في à‏ 1991. 
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النموذج المقدر يكون على الشكل التالي: 
Y, = 2.3404 € 23.5 X, +0.3X,, 120.56D,‏ 


(4.5) (2.2) (2.9) (5.8) 
n=18 


R° = 0.65 

حيث (.): قيم ستيودنت. 

نلاحظ of‏ 2.14 = وروم < 5.8 =| و عليه نقبل الفرضية البديلة Н,‏ أي أن معامل 
المتغير الصوري یختلف معنويا عن الصفر بنسبة معنوية 596 - يه وهذا يعني أن الإنتاج 
السياحي في سنة 1991 منخفض جدا )120.56( و هذا الانخفاض ناتج عن أثر حرب 
الخليج. 
7 التنبؤ العلمي باستعمال الانحدار الخطي المتعدد 

نتطرق قي هذه الفقرة إلى قضية التنبؤ بالملاحظات المستقبلية» gh)‏ حارج العينة) لشعاع 
الملاحظات الخاصة بالمتغير التابع '4-1,2....,7: CY‏ وذلك بمعرفتنا لمصفوفة الملاحظات 
المستقبلية للمتغيرات المستقلة» فليكن النموذج الخطي العام خلال العينة Т‏ والمقدر على 
yore i)‏ 
ومقدر ا مربعات الصغرى العادية б=(ХХ) XY = AY‏ » ويكون a‏ در بملاحظ à‏ 


واحدة في المستقبل هو: 


Y, (1) = By + PX vaa + PM raa Ts Teese + BX rag 


Y, (2) = В, + BX + ریو‎ + PX ii یم ھ4‎ Teese F BX ra 


التنبؤ بعد الفترة 7 في المستقبل: 


Y, (h) = B T BX oua * PX vus T Po т» Teese i BX rink 
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Л=1,2,„..‚Н cu‏ يسمى بأفق التنبۇ. 


وعليه نصل إلى التنب بالفترة GH‏ المستقبل: 


Y, (H) = By T BX wan + PX pons T BX nua Teese * EX rank 


O3‏ إذا أردنا ЫШ)‏ بمجموعة من الملاحظات المستقبلية بفترة تساوي Н‏ ملاحظة مرة 
واحدة يكون شعاع القيم التقديرية: 


Y) 
Y0) 
(= 


¥,(H) 
(Hx!) 
مصفوفة ملاحظة المتغيرات المستقلة المستقبلية فهى:‎ Ll 


1 اب كر‎ Хтдә єє aK 
1 Xr ووب م‎ n کے‎ 
Xr =|: 


Xm Хтн2 U Хт+ну 
(Н x(k +1)) 
به على الشكل:‎ Lai ومنه يمكن كتابة النموذج الخطي العام‎ 
(FOI) S Xo كما يكون التموذج القدر من الشگل:‎ Vin = Xr Bt Erin 
ويكون متوسط مقدر التنبؤ هو:‎ 
El¥-(H)) = х,.„Е(д)= х,.„В = Er») 
هو تنبؤ حطي غير متحيز للعبارة:‎ ЁЙ (Н) ومنه نقول أن‎ 


EY a)‏ = 0ں ہ2 
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ليكون التباين: 
val HD) =| (41) x. ian xu)‏ 
sux ar 0.‏ 
لنعرف شعاع أخطاء التنبؤ: 
Erm = Yru — 1 (H)‏ 
PG ig) SE віє Yrin - Ÿ,(H))=0‏ 
Li‏ تباین شعاع أخطاء التنبؤ فهو: 


ёт+н ]‏ +[م- enn Fan‏ +[م- 8( var(ÿ.. ш ÿ.(H))= Alt Хон‏ =) ببقانة؟ 


war Sra) о ОРО ро Р +21, الأخير:‎ d لنجد‎ 


ويكون هذا التنبؤ هو أحسن تنبؤ حطي غير متحيز (BLUP)‏ بمكن الحصول عليه 
حيث إذا عرفنا RS PH)‏ آخر خطي Аш)‏ ملاحظات المتغير التابع مع متوسط خطا 
ыш)‏ مساو للصفر 0 ((/7,)8 - (Е, и) = EY,‏ تكون لدينا المتراححة: 

хаду, у - Y,(H))- уау, = Ÿ,(H))> 0 

ومنه Ka‏ القول أن F (H) - X,‏ هو أحسن تنبؤ حطي غير متحيز. 

وتكون اختبارات التنبؤ عن طريق إيجاد التوزيع الذي يعتبر فرضية العدم» والقائلة Ob‏ 
النموذج الخطي العام يبقى محافظا على شكله من الملاحظة الأولى إلى الملاحظة T+H‏ في 
المستقبل» أي نفترض عدم تغیر البناء IRN‏ للنموذج» 

H,: Y=XB t-A23, TTA Thu T4H 

وذلك ضد الفرضية abad!‏ والتي تقول أن نموذج العينة الأولى T‏ يختلف عن غ وذج 

التنبؤ للفترة H‏ 
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X, XX, por +Z d lr., - £u) H -> Far 4A 
ó 


€ 


REX 


وإذا كان 1= Н‏ يصبح التوزيع أعلاه الشكا : 
يصبح Ce‏ 


F = 


(c. - £o) Xr. (xx a. aedo یس‎ Бы 
6: 


:6 Qua 


نستعمل دائما معطيات ثال الأول للتنبؤ بالمتغير Y‏ للفترة 11 ثم بناء فترات АЁ‏ بنسبة 
معنوية %5. 
إذا علمنا أن القيمة المستقبلية لكل من X,‏ و ر× ها على الترتيب 18 و 16 فإنه SS‏ 
التنبؤ بالظاهرة Y‏ انطلاقا من النموذج المقدر: 
Y, = Fo (I) = 1.0996 + 0.9776Х,,, + 0.1237 X,,,‏ 
x 18 + 0.1237 x 16 = 20.6756‏ 0.9776 + 1.0996 = 
لإيجاد Je‏ الثقة eg‏ فلا بد من حساب الانحراف المعياري Lad‏ التنبؤ. لدينا: 


о, اك‎ X evi 
1.1725 0.0852  -0.1921Y 1 

= (0.2593) x (1 18 16) 0.0852 0.0284 -0.0362 | 18 |+1 
-0.1921 -0.0362 0.0547 6 


62 = 0.2593(0.4461+1) = 0.3749 التنبؤ:‎ Lee و منه تباین‎ 
б, 3 نستنتج الانحراف المعياري لخطأ التنبؤ:‎ 
الثقة يكون كما يلي:‎ SE оу 
Кы ef tes » (D аб | 
بالتطبيق العددي:‎ 
Y, є [20.6756 — 2.365 x 0.6123, 20.6756 + 2.365x 0.6123] 
Y, e [19.2275 , 22.1236] 
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DIOS) 
مشاكل الفياس الاقتصادىي‎ 
اختراق فرضيات النموذج‎ 
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مشاكل القیاس الاقتصادي 
اختراق فرضيات النموذج 


يغطي هذا الجزء BW‏ مشاكل قياسية تواجه الباحث» تتعلق كل منها بإسقاط إحدى 
الفرضيات الكلاسيكية لطريقة المربعات الصغرى المذكورة LET‏ وتتمثل هذه المشاكل في: 
1. التعدد الخطي. 
2 الارتباط dI‏ للأحطاء. 


3 عدم ثبات تباين ‚ья!‏ 


1. التعدد (الازدو (c!‏ الخطي :Multicollinearity‏ 

إحدى فرضيات النموذج الكلاسيكي للانحدار المتعدد هي أن لمصفوفة المشاهدات عن 
المتغيرات المستقلة رتبة تامة ck‏ هذه الفرضية سمحت Ш‏ باستنتاج مقدر Bo) В‏ خطي 
وغير متحيز وذي تشتت أصغرء وذلك انطلاقا من المعادلة (ХХ) = ХҮ‏ فإذا رفعت 
هذه الفرضية» (ХХ) op‏ لن تكون ذات ab ag,‏ أي تكون أقل من رتبة(×) (أو 
(n)‏ أي أقل من k‏ ومع أن (××)هي مصفوفة ذات بعد ИШ (kxk)‏ تكون 
مصفوفة شاذة (محددها معدوم)» (XX) Ор aus‏ تكون غير موجودة adeg‏ لا تقبل 
المعادلة XY‏ = 6(×) حلا وحيدا (عدد SEY‏ من الحلول ). يضع gir‏ 
الكلاسيكي للانحدار المتعدد ع + Y = X8‏ المتغير التابع ....1 -[: ۲ في علاقة خطية مع 
المتغيرات المستقلة 1...7 XX Ky ibm‏ وكذلك مع الأحطاء العشوائية 
ce iila‏ فإذا كانت بالإضافة إلى ذلك رتبة × أقل من أو تساوي OB k‏ هذا 


يترحم بارتباط خطي بين أعمدة المصفوفة X‏ 
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وبعبارة Gel‏ يشير مشكل التعدد الخطى إلى وجود ارتباط خطى بين عدد من 
2 5 › 1 
المتغيرات المفسرة» ومن تم OÙ‏ هذا المشكل لا یوجد في حالة الانحدار البسيط . نسمي Xj‏ 
العفو رقي Ж. d‏ خت s De su о‏ 


= قول S XA soU‏ ل م بن ری de‏ به يوت 54 ow Cee‏ 


COA FECA Leod +C,X, =0 مع:‎ 

- العلاقة الأحيرة تعبر عن وجود علاقة خطیة بين المتغيرات المستقلة. 
1. أسباب التعدد الخطي وآثاره: 

ينشأ التعدد الخطي من عدة أسباب منها ما يلي: 

٭ ابحاه المتغيرات الاقتصادية معا للتغير مع مرور الزمن: فبمرور الزمن سوف تتزايد 
التغیرات الاقتصادية التالية معا: الدخلء الاستھلاك الادخارء الاستثمار 
المستوى العام للأسعار والعمالة» وحيث أن هناك ارتباط بين هذه المتغيرات Ор‏ 
التعدد الخطي سوف يتحقق. 
استخدام متغيرات مستقلة ذات فترة إبطاء في المعادلة المراد تقديرها: فالدحل في 


Ф, 
+ 


الفترة الزمنية الحالية يتحدد جزئيا بواسطة قيمته في الفترة الزمنية السابقة» وحيث 
أن هناك ارتباط بين القيم المتتالية لمتغير ما Ob‏ التعدد الخطي سوف يتحقق. 

وقي وجود التعدد الخطي فإنه سوف يترتب عنه: 

Ф‏ زيادة التباين والتباين المشترك للمقدرات بدرحة كبيرة دون التأثير على التنبؤات 
EET REOR‏ 

# القيم المقدرة لمعاملات الانحدار سوف تكون غير محددة وغير دقيقة. 

# الأحطاء المعيارية للقيم المقدرة لمعاملات الانحدار سوف تكون كبيرة جدا. 


1- عبد القادر محمد عبد القادر عطية» 1990« ص 410. 
2- امتثال محمد حسن؛ محمد علي محمد cas‏ 2000ء ص 354. 
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1. اختبارات اكتشاف التعدد ا خطي: 

تعتمد درحة الخطورة لأثر التعدد الخطي على درجة الارتباط ا حزئي؛ ومعامل الارتباط 
الكلي (أو معامل التحديد المضاعف)» aus‏ یمکن القول Ob‏ كلا من الأخطاء المعيارية 
ومعاملات الارتباط الحزئية anus‏ معامل التحديد المضاعف R?‏ يمكنها أن تستعمل 
لاختبار التعدد الخطي. لکن کل معيار من هذه المعايير الثلاثة المذكورة ليس مؤشر على 
وجود التعدد الخطي сәг ac‏ وذلك OY‏ القيم العالیة للأخطاء المعيارية لا تظهر دائماء 
بسبب التعدد الخطي» وإنما يمكن أن تظهر لأسباب أخرى, كما أن الارتباطات العالية 
فيما بين المتغيرات المستقلة لا تؤثر بالضرورة على قيم المقدرات cf‏ ومنه ليست هذه 
الأخيرة بمعيار مناسب لقياس واكتشاف التعدد الخطي بمفردهاء وبا مقابل يمكن لقيمة 
معامل التحديد المضاعف R?‏ أن تكون عالية مقارنة مع yx;‏ 

ورغم ذلك» من ا حتمل أن تحتوي نتائجنا على إشارات able‏ أو على أخطاء معيارية 
كبيرة» ومع كل هذا يمكن القول Ob‏ توفيق المعايبر الثلاثة» أعلاه يساعدنا على اكتشاف 
التعدد الخطي. 


1.2.1 طريقة التحليل الترافدي Frisch. J‏ : 
تكمن هذه الطريقة في انحدار المتغير التابع على كل متغير مستقل على حداء ومنه 
نحصل على كل الانحدارات الأولية» ثم نختار الانحدار الأولي الذي يعطي النتائج الأكثر 
مصداقية» ثم نضيف تدريجيا متغيرات أحرى ونختبر آثارها على كل من ا عا م الفردية 
(أخطائها المعيارية» قيمة (R?‏ ويكون المتغير المضاف للانحدار ذا معنوية إذا تحققت فيه 
الشروط التالية: 
Ф‏ إذا Lm‏ المتغير المستقل الحديد من ۸7 بدون أن يجعل المعالم الفردية مرفوضة 
بطريقة cable‏ نحتفظ بهذا المتغير ونعتبره كمتغير مستقل. 
٭ إذا لم يحسن المتغير ا حدید من العلاقة ويؤثر على قيم ALM‏ الفردية» نعتبره 
مرفوضا ونحذفه من الانحدار. 
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Фф‏ إذا أثر المتغير الجديد بشكل واضح على إشارات وقيم المعالم المقدرة» نعتبره متغيرا 
ал‏ فإذا تأثرت المعالم الفردية بالطريقة التي تصبح فيها غير مقبولة على أساس 
الاعتبارات النظرية المعروفة مسبقاء فإنه یمکننا القول ОМ‏ هذا مؤشر على وجود 
التعدد الخطي بشكل معقد يكون هذا المتغير مهماء لکن بسبب الارتباطات 
الخطية مع المتغيرات المستقلة الأحرى» يكون أثره غير مقدر وغير معروف 
إحصائيا بواسطة المربعات الصغرى العادية. 
إن التحليل الترافدي Frisch . J‏ ينص على تقدير كل الانحدارات الممكنة ما بين 
المتغيرات الموجودة بالعلاقة المدروسة» آخذین كل متغير» بالترتيب» كمتغير تابع واعتبار 
كل الانحدارات الممكنة لكل متغير في بقية المتغيرات» والتي ندحلها تدريجيا في التحلیلء 
ومن الواضح أن التحليل الترافدي يتطلب منا حسابات كثيرة» ومنه تكون المقارنات ما 
بين النتائج معقدة أكثر. 
1 قياس التعدد الخطي أو شرط الأعداد :Condition numbers‏ 


Y = 8, + 8, + BX + :بع‎ і=1.......... п ij من خلال النموذج‎ 
2 
^ О. 
varê )+ ہے‎ та) 
2 о? : ша) يكون‎ 
Var.) rg 
7 cin; 
Cov(À,. 8.) 


"Nu abs) 

حيث أن ۸7 هو مربع معامل الارتباط ا لمتعدد ما بين المتغيرين المستقلين Хи‏ و Xa‏ 
بينما 7 هو ما بين XX,‏ وها في الأخير متساويان» أما عند توسيع النموذج إلى k‏ 
متغير مستقل (</2) يصبح #7 على أنه مربع معامل الارتباط المتعدد ما بين المتغير 
المستقل ,× وبقیة المغيرات المستقلة الأحرى» ومنه يمكننا استنتاج قانون عام لتباين 


المقدرات الفردية لشعاع معا م النموذج كما يلي: 


Е dye Y X) 5 с? esl WS 55 VarlB,) wa 0,52, 
27 


ومنه عرف مقياسا Li‏ یسم 


" 


معامل تضخم التباين" Variance Inflation‏ 
"Factor (У.Е)‏ ‹ ومقياسا آخر يسمى "شرط العدد L^, ("Condition number‏ 
مقیاسان يحددان درجة التعدد الخطى. 


- ويعرف معامل تضخم التباين كما يلي: 


А 1 
V.I.F(B,)- m 
وبناءا على هذا التعريف نستطيع كتابة:‎ - 
Var(8, )= pu xV.LF(B, ...1ز‎ 
of أي‎ 
vire 22 тар) у= 


انطلاقا من الانتقادات الموجهة لمعامل الارتباط» يكون مقياس VIF‏ غير كاف لتحديد 
التعدد الخطي» ومنه نذكر مقياس شرط الأعداد المذكور من طرف )1980( Welsch‏ ء 
والذي يقيس حساسية مقدرات الانحدار للتغيرات الصغيرة في التباينات» Li dus‏ 
الأعداد على أنه الجدر التربيعي لأكبر قيمة مقسمة على أصغر قيمة للقیم المميزة للمصفوفة 


kr» وهو على الشكل: حلا‎ (XX) 


فكلما كانت القيمة أعلاه أقرب إلى الواحد» كلما كان الشرط أفضل لعدم جدیة 
التعدد الخطي» ومع هذاء OÙ‏ المقياسين المذكورين أعلاه ليسا کاملینء حيث القانون 
الخاص ب . VIF‏ ينظر إلى الارتباطات من خلال المتغيرات المستقلة cha‏ وهذا ليس 
بالعامل الوحید كما أن شرط العدد يمكن أن يتغير بإعادة تحويل المتغيرات المستقلة» والتي 
ليست دائمة صحيحة» ويصلح المقياسان للاستعمال عند حذف بعض ا تغیرات وفرض 
قيود على Lub‏ فقط في الحالات التي يكون فيها 1~ CRT‏ أو لما تکون القيمة المميزة 
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الصغيرة Anin‏ أقرب من الصفر. نقدر النموذج في هذه Les ШЫН‏ لبعض القيود المفروضة 


على معالمه» ويقترح Theil‏ مقياسا el‏ لقياس درجة الارتباط فيما بين المتغيرات ومنه 


m=R -Y(e - n.) الشكل:‎ de درجة التعدد الخطي‎ 


= 
حيث أن R?‏ هو معامل التحديد المضاعف المعروف من قبل» أما ,۸ فهو مربع معامل 
الارتباط المتعدد من انحدار y‏ (المركزة) في ХХХ‏ مع حذف cx,‏ لکن 
إحدى عيوب هذه الطريقة هي أن т‏ یمکن أن تكون سالبة نما يجعل التحليل أصعب» 
وهناك من يقترح طرقا معينة لحل مشكلة التعدد الخطي كإضافة حد ثابت لتباينات 
مقدرات لمعا لم قبل حل المعادلات الطبيعية للمربعات الصغرى. 
1. طريقة :Farrar-Glauber‏ لاكتشاف ظاهرة التعدد Farrar- з (jet!‏ 
Glauber‏ ا خطوات التالية: 
٭ أولا: حساب محدد مصفوفة معاملات الارتباط بين المتغيرات المستقلة: 


1 Fey, Tex, с Tex, 
٦ ly y, 1 Nyx, с Try, 
Nyy Tux Juan ce 1 
SAS هناك دليل على وجود‎ ob cha عندما تكون قيمة ا حدد تقترب من‎ 


we 
وذلك بوضع الفرضيات التالية:‎ y^ ثانيا: نستعمل احتبار‎ Ф 
Hy: D=1 (استقلال حطي)‎ 
H, : D<1 (be bU) 
(القيمة ا محسوبة) تعرف كما يلي:‎ Farrar-Glauber إحصائية‎ 
RSC 


حيث 7 هو حجم العينة» م هو عدد المتغيرات المفسرة في النموذج و In‏ هو 
اللوغاريتم النبري. 
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فإذا كانت قيمة ٭2 پر أكبر تماما من القيمة ا حدولة لتوزيع ”بر بدرحة Am‏ 


مثال 1: 


Gus!‏ هو دراسة قياسية للاستثمار Y‏ بدلالة معدل الفائدة CX,‏ الإنتاج الوطني 
Х„ dey!‏ و أسعار الاستهلاك My,‏ احتبار وجود التعدد الخطي بين المتغيرات 
المستقلة. لتكن المعطيات التالية: 


الجدول (1): المعطيات الإحصائية 


Хз X» Xa Y السنة‎ 
82.54 873.4 5.16 133.3 1988 
86.79 944.0 5.87 149.3 1989 
91.45 992.7 5.95 144.2 1990 
96.01 1077.6 4.88 166.4 1991 
100.00 1185.9 4.50 195.0 1992 
105.75 1326.4 6.44 229.8 1993 
115.08 1434.2 7.83 228.7 1994 
125,79 1549.2 6.25 206.1 1995 
132.34 1718.0 5.50 257.9 1996 
140.05 1918.3 5.46 324.1 1997 
150.42 2163.9 7.46 386.6 1998 
163.42 2417.8 10.28 423.0 1999 
178.64 2633.1 11.77 402.3 2000 
195.51 2937.7 13.42 471.5 2001 
207.23 3057.5 11.02 421.9 2002 


لاختبار التعدد الخطي» نستعمل احتبار Farrar-Glauber‏ لهذا الغرض. — ys‏ 
مصفوفة الارتباطات بين المتغيرات المستقلة /): 
7 0.99 1 


С=| 0.99 1 0.87 
0.87 0.87 1 


-95- 


7 099 1 
نحسب محدد هذه المصفوفة D=|0.99 ١087 - 0.0199 : D‏ 
1 0.87 0.87 


نحسب إحصائية Farrar-Glauber‏ 


-|n-1-402k 4 7) nD = T5 -1- 200) Ез 7 39 = 46.26‏ ٭2 پر 


نلاحظ أن هذه الإحصائية أكبر تماما من القيمة المحدولة لتوزيع ٭پربدرحة Am‏ 
SU +1(- 6‏ و عليه نرفض Hy.‏ هناك تعدد حطي أي أن المتغيرات المستقلة مرتبطة 


1 الحلول المقترحة للتعدد الخطى: 

عند وجود التعدد الخطىء OÙ‏ حلول تكون معتمدة على إمكانية إیجاد مصادر أخری 
للبيانات Де,‏ أهمية العوامل التي تسببت في ظهورهاء ثم على الهدف الذي من أحله نقوم 
بتقدير الدالة تحت الدراسة» فإذا لم يؤثر التعدد الخطي بشكل Gé‏ على مقدرات 
النموذج؛ يقترح بعض باحثي القياس الاقتصادي إهمال وجودہ في النموذج» حيث يمكن 
تحاشي التعدد الخطي بتوسيع حجم العينة» فمثلا оба‏ تحويل البيانات السنوية إلى بيانات 
موسمية أو شهرية إن أمكن ذلك» كما يمكن التخلص من التعدد الخطى بإسقاط (حذف) 
المتغير المسبب لهذا المشكل لکن هذه العملية يمكن أن GE‏ مشاکل أحرى» وهناك من 

إن وجود التعدد الخطي يجعل من الصعب فصل آثار المتغيرات المختلفة» ومنه نحتاج إلى 
معلومات خاصة تساعدنا على فصل أثر كل متغير com‏ ويكون ذلك عن طريق فرض 
قيود على بعض ALL‏ بناءا على المعلومات المسبقة للنظرية الاقتصادية. 
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2. الارتباط الذاتي بين الأخطاء: 
من بين الافتراضات الكلاسيكية التي وضعناها من قبل لتقدير معالم نموذج MAY‏ 
هو استقلال القيمة المقدرة لحد الخطأ في فترة زمنية معينة عن القيمة المقدرة لحد الخطأ في 
فترة زمنية سابقة UA‏ أي: 
Vi # j‏ 0ك[ Cov(e,, e,‏ 
وإذا تم إسقاط هذا الافتراض Ор‏ ذلك يدل على وجود ما يسمى بالارتباط YA‏ حيث 
أن مصفوفة التباين-التباين المشترك 221 + ,2 -(8)26 لا تحتوي على al‏ حارج 
القطر الأول و كنتيجة لذلك: 
О = E(B- ВВ B)) = (XX) XE(ee)XQCX)"‏ 
-(XX) (XO, XXX)" #07 (XX)‏ 
يتم استعمال طريقة المربعات الصغرى المعممة GLS‏ لتقدير شعاع B ALY‏ والذي 
ينبغي أن يكون لديه نفس ال خصائص الإحصائية لأي مقدر: 
B- (X07 X) Qro; v)‏ 
O0; = (XOX)‏ 
عندما تكون الفرضيات الأساسية للنموذج aie‏ فإن: 


f‏ وو (VON) = (к) x) (xlor y)= (X‏ خر ای کے تر 


في هذه الحالة» المقدر المتحصل عليه بطريقة المربعات الصغرى المعممة هي نفسه المقدر 
بطريقة المربعات الضغرى ball‏ 
2. أسبابه وطرق كشفه 
Ley‏ الارتباط GI‏ من عدة أسباب منها: 
٭ إهمال بعض المتغيرات التفسيرية في النموذج المراد تقديره. 
Фф‏ الصياغة الرياضية الخاطئة للنموذج. 
٭ عدم دقة بيانات السلاسل الزمنية. 
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أما وجودہ یؤثر سلبا على نتائج المربعات الصغرى العادية من حيث: 
٭ سوف تکون المقدرات غير متحيزة. 

٭ تباین مقدرات النموذج سوف لا يكون أقل ما يمكن. 
لذلك تستعمل عدة اختبارات للکشف على هذا الاختلال منها ما يلي: 


2 اختبار درابین واتسوك et 1951; Durbin-Watson test‏ 1950(: 
يعتبر اختبار Durbin-Watson‏ من e‏ الاختبارات الشائعة المستخدمة في QUAS‏ 
الارتباط الذاتي من الدرجة الأولى حسب الشكل: 
tU, И, ~ N(0,c; )‏ رع = E,‏ 
ويهدف إلى احتبار الفرضيات التالية: 
H,:p =0‏ 
H,:p #0‏ 
لاختبار فرضية العدم CA Но‏ حساب إحصائية دربين واتسون DW‏ 


^2 
E, 
1=1 


یمکن كتابة الإحصائية أيضا بدلالة مقدر معامل الارتباط co‏ لدينا: 
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نعلم أن: اح دم 


ومنه: DW = 2(1- д)‏ 
حيث أن DW‏ تمثل القيمة المحسوبة للاختبار وتأحذ قيمها بين 0 و4. ويتضح من المعادلة 
السابقة أنه إذا كانت p=0‏ فان ±2 .DW‏ 


ويوضح الشكل التالي قيم 4 (القیم out‏ للاختبار)» التي تشير إلى وجود أو عدم 
وجود ارتباط GIS‏ من الدرجة الأولى موجب أو سالب» أو تحعل نتيجة الاختبار غير 
doa‏ وتوحد قيم كل من الحدين الأعلى والأدن ) (dido) а.‏ في الجدول الإحصائي 
لتوزيع دربين واتسون. 


الشكل رقم (1): مناطق القبول والرفض لاختبار Durbin-Watson‏ 


0 0 d 2 4-d, В 
p>0 Г e p=0 p=0 0 e 4-d, >م‎ 0 4 
ارتباط ذاتي غير محدد عدم وجود ارتباط عدم وجود ارتباط غير محدد ارتباط ذاتي‎ 
موجب‎ (Ai (منطقة‎ Ho قبول‎ Ho وو (منطقة الشك) قبول‎ 
Ho رفض‎ Ho رفض‎ 


بالاعتماد على الشكل رقم (1) يمكن أن ُستخرج نتيجة اختبار DW‏ كالتالي: 

Ho يرفض‎ DW < 4- 4, 4 DW «d, ٭ إذا كانت‎ 

٭ إذا كانت نك < >DW‏ نك -4 يقبل Ho‏ 

٭ إذا كانت ,4-4 > 4-d, > DW‏ أو رل > OSG d, > DW‏ نتيجة الاحتبار 
غير حددة» ومن ثم يجب إضافة بيانات أكثر. 

لا يمكن استعمال هذا الاختبار إلا في ظل الشروط التالية: 

# يجب أن يكون النموذج متضمنا للمعلم الثابت By‏ 

Ф‏ النموذج المقدر لا يتضمن متغيرات تابعة ذات فترات إبطاء كمتغيرات مستقلة' 


1- قد يتضمن هذا النوع من النماذج متغيرات تابعة ذات فترات إبطاء كمتغيرات مستقلة» سیتم التطرق إلى هذا النوع من 
النماذج في الفصل الرابع. 
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لا يختبر دربين واتسون إلا الارتباط УАЙ‏ من الدرحة الأولى. 
2., اختبار 'Breusch-Godfrey‏ 
jS y‏ هذا الاحتبار على مضاعف لاغرانج و الذي يسمح باختبار وجود ارتباط GIS‏ 
من درحة ST‏ من الواحد. نموذج الانحدار الذاتي للأحطاء من الدرحة م يكتب على 
الشكل التالي؛ 
E, = Dies + ELS tin? DUE SM,‏ 
لیکن النموذج العام حيث أن clas‏ مرتبطة ذاتيا: 


Y, = Po + BX +...+ و 6وم +0۶ + لم‎ +..+0,ё&, „+Ии, 


هناك ثلاث حطوات لاجراء هذا الاحتبار: 


٭ تقدير النموذج العام بطريقة المربعات الصغرى ثم حساب البواقي ê,‏ 

٭ تقدير المعادلة الو سیطیة التالية: 

ê, = EB + ...+ BX, + رتو حا ,_ رم + ررقم‎ ee TU, 
باستعمال هذه‎ of Si . ۸ حساب معامل التحديد الخاص هذه المعادلة‎ é 

المعادلة» سنفقد p‏ مشاهدة. 


٭ فرضية استقلالية الأحطاء Ho‏ التي ينبغي احتبارها هي: 


р, > 0‏ =...= رمح م Ay:‏ 
الإحصائية LM=(n-p}xR‏ تتبع توزيع پر بدرحة حريةم. إذا كان 
p)x 7‏ -م) أكبر من y^ (p)‏ (القیمة الحرحة لتوزيع بر بنسبة معنوية UB «(а‏ 
نرفض Hy‏ فرضية استقلالية الأخطاء. 


.Godfrey (1978) 5 Breusch (1978) أنظر‎ -1 
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2. طرق التقدير في حالة وجود ارتباط ذاتی بين الأخطاء: 
إذا أخذنا بعين الاعتبار الارتباط GI‏ بين الأحطاء» النموذج الخطي العام يكتب 
على الشكل التالي: 


Y= ХВ += 


مع: 1م рє, HU,‏ د بع 


а‏ هذه المعادلة عن سيرورة الانحدار الذاتي من الدرجة الأولى AR(I)‏ الذي يحقق 
الفرضيات التالية: 
Е(и,)= 0‏ 
Ea =o‏ 


соу(и,,и,) = 0, Vt f 


2 АУ 


и? 


cov(u,,£, ,) = 0, Vt 
يساويه» نحصل على:‎ Kg, من نموذج الانحدار الذاتي» نعوض‎ 
E, = P(PE, > +u,1)+u, = pe, , + pu, +u, 
يساويهاء نحصل أيضا:‎ Le 6, نعوض‎ 
E, = o! (pe, 3; +и,,)+ ди, +u, = pe, + р?и, + pu, , +۷ 
في الأخير» لدينا العادلة:‎ 
E, =U, + pu, + р?и, + plu, +... 

تؤول هذه السيرورة إلى الصفر لأن: 1> |م|. 
نقوم ОУ‏ بدراسة خصائص .,£ 
لدينا 3E(e,)=0‏ بتربيع الخطأ fed ce,‏ على: 

єр =u + pu, + pur, + PU, +... 
التوقع الرياضي على الطرفين:‎ Јр ثم‎ 

E(e;) = Е(и,)+ p E(u? ү) + p'E(u? ,) + р°Е(и, ‚)+... 
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u? 


E(u?) = E(u ,) = E(u? „) = E(u) - ... - نعلم أن: 1ن‎ 


var(e,) = E(e?) = (1+ p? + p* + pf + ..)o? ومنه:‎ 
2 

var(e,) = E(e7) = i Ou 5 إذن:‎ 
=P 


وباستعمال خصائص cu,‏ نقوم بحساب التباين المشترك ce, Ш‏ لدينا: 

EE; = (u, + pu, + рги, 5 + ےلم‎ dus + QU,» pus риа +... 
= pu}, + pu, pul... 

بإدخال التوقع الرياضي على الطرفين» نحصل في الأخير على: 


2 

O 
Ele e) = 2% 
20 


نفس الشيء مع: E(&£,,)‏ 


2 2 
6 
Е(є,є, „) = - £ 


Soto 


p'o 
E(se,e,.)- : 
( t is) “م تا‎ 


في الحالة العامة» سيكون لدينا: 


مصفوفة التباين-التباين المشترك للأخطاء في حالة وجود ارتباط (УЗ‏ من الدرحة 


الأول تكب e‏ الشكل اقال: 


ہج م م 1 

| E p 1 Bo в 

peie سے‎ pog hk xu 
p n-l p n-2 p n-3 1 


نذكر أن مقدر طريقة المربعات الصغرى يكتب على الصيغة التالية: 


B- 0; XV amv) 
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و هذا يعني أن معكوس مصفوفة التباين-التباين المشترك للأخطاء معرف كما يلي: 


1 cep 
=p dép 
œ- 7 
0 
0 


0 0 0 
ep 0 0 
1+02 -p 0 

ltp" p 
0 =p 1 


من الملاحظ أن قيمتي م و о,‏ غير معروفتين وهذا يعني أنه ينبغي إيجاد مقدر لكل 
منهما وذلك بالبحث عن مصفوفة M‏ حیث النموذج МҮ = MXB+ Me‏ يحقق 


جميع الفرضيات الأساسية. 
لدينا: 


E((Me)(Me) ) = E(Mee М’) = ME(ee)M = MO,M - 7ڑ‎ 
B-QXMMX| XMMY — كما يلي:‎ BLUE المقدر‎ sé إذن‎ 


ММ= А7 20,07 


-p 

0 
M =| 0 
(n-l,n) 

0 
p^ ep 
=p dp 

| ے0‎ 
MM- Р 
0 
0 


VA 
1 0 0 
-р 1 O0 
0 -p 1 
0 0 0 
0 0 
-p 0 
1+02 -p 
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و بالنتيجة التالية: 
نحصل على المصفوفة: 
0 
0 
0 
-p 1‏ 
التي تعتبر كاستنتاج للمصفوفة: 
0 
0 
0 
w lp =p‏ 
-p 1‏ 0 


و هي نفسها المصفوفة o O,‏ وعليه Jog‏ طريقة المربعات الصغرى المعممة إلى 
طريقة المربعات الصغرى العادية» حيث يتم تقدير النموذج العام المصحح من الارتباط 
gli‏ عن طريق تحويل المتغيرات عن طريق شبه الفروقات من الدرجة الأولى» لدينا: 


Lj 

Y, - оу, X, -pX 

Puy anu 4 4‏ ےر 
а Р À =рХ „ү.‏ .1 


fala de 
عند استخدام 44 الفروقات» نفقد المشاهدة الأولى لكل متغير ولتجنب ضیاعھاء‎ 
نضع:‎ 
Y - 1-9" 
X= X, 1-7 “م‎ 
يكتب النموذج المصحح على النحو التالي:‎ 
Y, - PY... = By - (م‎ + A Xa PX) + و‎ (Xp = РХ) + + BLOCS 7 لين كلم‎ + €, 7 ре, 
كما ذكرناء يتم تقدير النموذج الأخير بطريقة المربعات الصغرى العادية. المشكل‎ 
بين الأخطاء من الدرجحة‎ ЗАЛ الأساسي الذي نواحهه يتمثل في تقدير معامل الارتباط‎ 
عدة طرق للتقدير منها ما يلي:‎ ОУ الأولى. هناك‎ 


1.2.2 $449 م عن طريق إحصائية :Durbin-Watson‏ 

الخطوة الأولى: „дё‏ م انطلاقا من إحصائية (DW‏ حيث: 217/2 -21 مم 

الخطوة الثانية: تقدير النموذج QUI‏ بعد إجراء التعديلات على المشاهدات بحساب شبه 
الفروقات: 


Y= OY, =f1-p)+ B.CX, - X, |) + P(X = ОХ Lm (X, -ÊX a) FU, 
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Y=B +B, X, + BX + ...+ BX, +u, T 
By = В 5) و‎ Biss], لمعا لم المقدرة بطريقة المربعات الصغرى هي:‎ 
:Theil-Nagar م بطريقة‎ 445 .2.2.2 
تقديرا ل . م من خلال العلاقة التالية:‎ Nagar و‎ Theil اقترح‎ 
nll- (DW /2)|+(К +1) 
n? - (k +1) 
النموذج‎ Île المتغيرات المستقلة. نستخدم نفس الخطوات لتقدير‎ ote حيث ۸ هي‎ 


بطريقة المربعات الصغرى. 


p= 


Cochrane-Orcutt ài b .3.2.2 

اقترح Cochrane‏ و Orcutt‏ تقديرا بإعطاء قيمة ابتدائیة ل . م بواسطة القيم المقدرة 
لحد الخطأ. 

الخطوة الأولى: إعطاء قيمة ابتدائية لمعامل الارتباط وذلك بتقنية تقدير مباشرة: 


Po = À 
بطريقة المربعات الصغرى العادية:‎ juil الخطوة الثانية: تقدير النموذج‎ 
Y -AX BBA AXE x c4 t (X, =) 
B = 8,1-0) 9 Eis, TT لمعا لم المقدرة‎ 


الخطوة الثالثة: إعادة تقدير م ببواقى تقدير جدیدة 21 حيث: 
ВХ BiXx‏ ہے دوہ 
Кз:‏ 
BI‏ 
الخطوة الرابعة: تقدير النموذج QU‏ على المتغيرات ذات شبه الفروقات: 


=[05= 


L AY: -Aü-À)* BX, -X + AG, — DA a) BAG, Х,а) tu, 
. ببواقي تقدير حديدة 69 فنحصل على تقدير ل . يم‎ Gel ثم نعيد تقدير م مرة‎ 
نكرر العملية مرات أخرى إلى غاية سكون مقدرات النموذج (عادة نكرر العملية ثلاث‎ 


:Hildreth-Lu 4 b .4.2.2 

الخطوة الأولى: تحديد نوع الارتباط (موجب أو سالب) بواسطة إحصائية Durbin-‏ 
Watson‏ . 

الخطوة الثانية: نحدد Vis‏ للقيم الممكنة لمعامل الارتباط م . نختار قيما تنتمي إلى ا حال 
]0,1[ إذا كان المعامل موجبا و قيما تنتمى إلى هذا ا حال [1,0-] إذا كان سالبا.على 
سبيل JUI‏ يكون لدینا(0.1:0.2:...:0.91) = о‏ إذا اعتبرنا of‏ معامل الارتباط موجب 
فيتم اختيار درحة ple‏ 0.1 أو 0.01 ومع كل قيمة يتم تقدیر النموذج: 
Y-pY, =B(-2)+B(X; -2X + A, -PX 49) tt 5, (X, - X, 11) tu;‏ 
ونأحذ قيمة م القيمة التي عندها يكون بحموع مربعات البواقي 227 أصغر ما يمكن. 
مثال 2: 

نقوم بدراسة العلاقة بين معدل الفائدة طويل الأحل 7 بدلالة معدل الفائدة قصير 


الأحل ,× . حدول QUI‏ يحتوي على معطيات شهرية لمعدلات الفائدة في الولايات 
المتحدة الأمريكية. 
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الجدول (2): معدلات الفائدة قصيرة و طويلة Je M‏ 


X, E السنة‎ X; 7 السنة‎ 
5.61 7.05 2005:4 TG 6.56 2004:1 
3.23 7.01 2005:5 7.12 6.54 2004:2 
5.34 6.86 2005:6 7.96 6.81 2004:3 
6.13 6.89 2005:7 8.33 7.04 2004:4 
6.44 7.11 2005:8 8.23 7.1 2004:5 
6.42 7.28 2005:9 7.90 7.02 2004:6 
5.96 7.29 2005:10 1.25 7.18 2004:7 
5.48 7.21 2005:11 8.96 1.33 2004:8 
5.44 7.17 2005:12 8.06 7.30 2004:9 
4.87 6.93 2006:1 7.46 1:22 2004:10 
4.88 6.92 2006:2 7.47 6.93 2004:11 
5.00 6.88 2006:3 15 6.77 2004:12 
4.86 6.3 2006:4 6.26 6.68 2005:1 
5.20 7.01 2006:5 5.0 6.66 2005:2 
5.41 6.92 2006:6 5.49 6.77 2005:3 

المطلوب: 


- تقدير انحدار معدل الفائدة طويل الأحل Y,‏ على معدل الفائدة قصير الأحل ثم 
احتبار استقلالية الأخطاء معتمدا على مختلف الإحصائيات المذكورة سابقا. 


Е‏ تصحيح النموذج من الارتباط الذاتی إن وجد. 
الخطوة الأولى: تقدير النموذج بطريقة المربعات الصغرى» نحصل على النتائج باستعمال 
البرنامج 5.04 :RATS‏ 
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Linear Regression - Estimation by Least Squares 
Dependent Variable Y 


Usable Observations 3ü Degrees of Freedom 28 
Centered R**z 0.045527 R Bar **2 0.011750 
Uncentered ة٤‎ 0. 999068 T x R**z 29,972 
Mean of Dependent Variable 6.۰3 


Std Error of Dependent Variable 0. 2217200617 


Standard Error of Estimate 0.2204215930 
Sum of Squared Residuals 1.3603 990021 
Regression F(1,28) 1.3448 
Significance Level of F 07 
Durbin-Watson Statistic 0.446190 
Variable Coeff Std Error T-Stat Signif 
dich ch ccc d رو‎ d c EATER ATER ETA EEE TET 
1. Constant B.T2856242502 ٠ >9 313.4457777 0. 00000000 
2. X O.0377882597 8٤8 1.15965 17٦7٦ 


الخطوة الثانية: احتبار استقلالية الأخطاء 

نلاحظ أن إحصائية دربين-واتسون التي تساوي 0.4461 تقع في منطقة رفض Hy‏ 
أي DW «d,‏ >0 حيث 149= -135;d,‏ ,ل بنسبة معنوية 0.05( n=30‏ و 
Où .[ =1‏ هناك ارتباط ذاق موجب بین الأخطاء. يمكن التأكد من ذلك باستعمال 
إحصائية .Breusch-Godfrey‏ لدينا المعادلة الوسيطية المقدرة: 


ê, --0.07+0.0141,+0.934-0.35# , 
(5.44) (2.08) 


R? = 0.6077‏ 
القيم التي بين قوسين هي قيم ستيودنت. تحت ظل قبول فرضية استقلالية الأحطاء CH,‏ 
معاملا ےت ےت يساويان معنويا الصفر. نلاحظ أن إحصائية مضاعف لاغرانج: 
LM = (n-2)x R? = )30- 2) х 0.6077 = 17.0168‏ 
أكبر АШ‏ من القیم ة الحرجة لتوزيع ”بر بدرجة حر À‏ 2 و نسب ة معنوب ة 0.05 
)5.99 = (2) وور )» أي نرفض الفرضية Hy‏ و هذا يعني أن الأحطاء مرتبطة ذاتیا. 
الخطوة الثالثة: تصحيح النموذج في حالة الارتباط الذاتی بين الأخطاء 
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Ax bl‏ الأولى: نستعمل طريقة دربين-واتسون المباشرة حيث نقوم أولا بحساب 
معامل الارتباط Ф‏ 0.7769 = 1-0.4461/2= 7 یہ م ثم نحول المتغيرات 


الأصلية إلى متغيرات ذات شبه الفروقات: 
E za‏ 
A =A, = ÊX,‏ 


أما المشاهدة الأولى لكل منهما يتم حسابھا كما يلي: 


البيانات ا حولة تظهر في الجدول أدناه: 


Jai‏ )13 العطیات ges yl‏ اشر 


Y, =Y,- fY,, X; =X,- ÊX Y, X, السنة‎ 
2.60 4.89 6.56 7.11 2004:1 
1.44 1.08 6.54 712 2004:2 
1.72 2.42 6.81 7.96 2004:3 
1.74 2.14 7.04 8.33 2004:4 
1.63 1,75 А! 8.23 2004:5 
1.50 1.50 7.02 7.90 2004:6 
1.72 1.41 7.18 7.55 2004:7 
1.75 3.09 7.33 8.96 2004:8 
1.60 1.09 7.30 8.06 2004:9 
1.54 1.19 7.22 7.46 2004:10 
1.32 1.67 6.93 7.47 2004:11 
1.38 1.34 6.77 7.15 2004:12 
1.42 0.70 6.68 6.26 2005:1 
1.47 0.63 6.66 5.50 2005:2 
1:59 1.21 6.77 5.49 2005:3 
1.79 1.34 7.05 5.61 2005:4 
1.53 0.87 7.01 5.23 2005:5 
1.41 1.27 6.86 5.34 2005:6 
1.56 1.98 6.89 6.13 2005:7 
1.75 1.67 71 6.44 2005:8 
1.75 1.41 7.28 6.42 2005:9 
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Y =Y,- Y, X; =X,- جنر‎ Y, X, السنة‎ 
1.63 0.97 7.29 5.96 2005:10 
1.54 0.84 1:21 5.48 2005:11 
1.56 1.18 T7 5.44 2005:12 
1:35 0.64 6.93 4.87 2006:1 
1.53 1.09 6.92 4.88 2006:2 
1.50 1.20 6.88 5.00 2006:3 
1.38 0.97 6.73 4.86 2006:4 
1.78 1.42 7.01 5.20 2006:5 
1.47 1.37 6.92 5.41 2006:6 


نقوم الان بتقدير النموذج الحديد ا حول ,+ LX,‏ + 67 = ۲ بطريقة المربعات 
الصغرى حيث де, э = BA-P)‏ بع = cu,‏ نحصل على النتائج التالية: 


Linear Regression - Estimation by Least Squares 
Dependent Variable DY 


Usable Observations 30 Degrees of Freedom 26‏ 
Centered R**z 0. 669552 R Bar **z 0. #57751‏ 
Uncentered ۶٤۶۵ 0.993275 T x E**Z 29.798‏ 
Mean of Dependent Variable 1.598333333533‏ 
Std Error of Dependent Variable 0.234301356232‏ 
Standard Error of Estimate 0,1370711912‏ 
Sum of Squared Residuals 0.52 60783205‏ 
Regression Fii,26) 56.7335‏ 
Significance Level of F 0003‏ 
Durbin-Watson Statistic 1.755006‏ 
Variable Coeff Std Error T-Stat 512‏ 
رہ Е‏ ہک ہک ہر ہر ہا ہک ہک ہر ہا ہا ہا ہر ہا ہک ہک ہہ کا ہک ہر ہک ہک ہر ہکا کا ہہ ہک ہکا ہا ہکا ہہ ہکا ہک ہک ہک ہا ہکا ہ ہا ہک ہک ہر ہر کا کہ ہر ہر ہک ہر ہر ور رر ہر یں رر وو شیوشت 
Constant 12586503473 0.0511 24.40385 0, 00000000‏ .1 
а. DE 0.2298775453 0.0305194494 7.53217 0. 00000003‏ 


حيث وضعنا 77 - DY‏ و DX =X"‏ . الثابتة المقدرة تحسب كما يلي: 


"EN Ê 1.2584‏ م لم 
1-р) > В, = = =).‏ = 
B = 8,1-0) > В, (1-9) 1-09‏ 


نلاحظ أن النموذج المصحح من الارتباط الداني مقبول إحصائيا حيث أن له قدرة 
تفسيرية عالية وللمعالم معنوية إحصائية. یمکن القول أن إحصائية دربين-واتسون تشیر إلى 
استقلالية تامة بين الأخطاء حيث تقع في منطقة قبول الفرضية Hy‏ و بالتالی تم التخلص 


من الارتباط МАЙ‏ وذلك بتصحيح النموذج وفق طريقة دربين-واتسون. 


0ۃ 


الطريقة الثانية: طريقتا Hidreth-Lu‏ و .Cochrane-Orcutt‏ 


في هذه الحالة يتم تقدير شعاع В dla‏ و م بالطريقة التكرارية. النتائج معطاة أيضا 
باستعمال نفس برنامج Се‏ 
1. التقدير بطريقة :Hidreth-Lu‏ 


Regression with AR1 - Estimation by Hildreth-Lu Search 
Dependent Variable Y 


Usable Observations 29 Degrees of Freedom 26 
Centered R**z 0. 674999 R Bar **z 0. 639989 
Uncentered R**z 0.999713 T x R**Z 26,992 
Mean of Dependent Variable 6.986551 
Std Error ої Dependent Variable 0.211276322 
Standard Error of Estimate 017٤ 
Sum nf Squared Residuals 0.4062161140 
Durbin-Watson Statistic 1.624322 

Variable Coeff Std Error T-Stat Signif 
ir c c c c c Е E E s E d Е 
1. Constant 6.2130001242 0.8819342 10 22.03705 0: 
2. X 0.1319715005 243ل . لا‎ 55599 3.05852 0.005103 65 
جج یی یج‎ ee لچ یل‎ hok Ak ok ok ck ee a ee ee ee КЕККЕ k koh a koh ch hok kW 4 
3. EHO 0.7555583659 0.0987261 7.65344 0.4 


2. التقدير بطريقة :Cochrane-Orcutt‏ 


Regression with АВ1 - Estimation by Cochrane-Orcutt 
Dependent Variable Y 


Usahle Observations 29 Degrees of Freedom 26 
Centered R**z 0.674959 R Bar **z 0. 649959 
Uncentered R**2 0.999713 T x R**2 28.992 
Mean of Dependent Variable 6.98565511 
Std Error of Dependent Variable هنل‎ 2 
Standard Error of Estimate 01127 
Sum of Squared Residuals 0.4062 16110 
Durbin-Watson Statistic 1.624321 

Variable coeff std Error T-Stat Signif 
weckt ا ای‎ a a o d d E d r o c A E c o A c o ТЕВЕ ЕЕ a a r a a a a a 
1. Constant &.2130007490 0.2819340181 22.0307 0. 00000000 
à. X 0.1319713411 0.043148835853 3.05851 7 
weckt CT 
3.  RHO O. 7555574469 ۷٥۷٥۷ 7.65342 4 
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يتبين من خلال هذه النتائج أن طریقنی Hidreth-Lu‏ و Cochrane-Orcutt‏ تعطيان 
تقريبا نفس النتائج إلى حد بعيد. و في هذه الحالة أيضا تخلصنا من مشكل الارتباط الذاتی 
بين slam‏ حيث إحصائية دربين-واتسون تشير إلى استقلالية تامة بين بواقي التقدير. 
تحدر الإشارة في الأحير إلى أن هاتين الطريقتين ا بنیتین أساسا على الأسلوب التكراري 
تعطيان أحسن النتائج بالمقارنة مع الطريقة المباشرة لدربين-واتسون. 
3. عدم تجانس تباين الأخطاء :Heteroscedasticity‏ 
1.3. طبيعة عدم ثبات تباين cea MI‏ أسبابه وآثاره: 

إذا كانت فرضية WE‏ التباين غير OF ae‏ مصفوفة التباين-التباين المشترك 
للأخطاء تعرف كما يلي: 


zoll 


єп 


О =E(se)= 
0 0 э 0;, 
تباينات الأخطاء ليست ثابتة على القطر الأول وبالتالی تباین الأخطاء‎ of من الملاحظ‎ 
.)3-3( مرتبط بقيم المتغير المستقل كما يظهر الشكل‎ 
OW قي حالة‎ X والمستقل‎ Y يوضح الشكل رقم (2) العلاقة المتوقعة بين ا متغیرین التابع‎ 
X تباین الخطأء ويلاحظ من خلال هذا الشكل أن تباین حد الخطأ لا يعتمد على قيم‎ 
)3( الشكل رقم (2) الشكل رقم‎ 


ثبات تباين الخطأ في نموذج الانحدار البسيط عدم ثبات تباين الخطأ في نموذج الانحدار البسيط 


ويوضح الشكل رقم )3( حالة عدم coU‏ التباين لحد الخطأ Ele?) + o^, Vi‏ حيث 
نلاحظ of‏ زيادة X‏ سوف تؤدي إلى زيادة تباین حد الخطأء ويرتبط هذا المشكل ببيانات 
المقطع المستعرض Cross-section date‏ أكثر من بيانات السلسلة الزمنية Cross-series‏ 
date‏ حيث أن الأولى عبارة عن بيانات يتم تجميعها عن متغير ما في لحظة زمنية معينة 
(مثال: بيانات الإنفاق الاستهلاكي عند مستويات مختلفة لدخول الأفراد لسنة 2005(« UÍ‏ 
بيانات السلسلة الزمنية فيتم تجميعها عن متغير ما عبر فترة زمنية معينة. وهناك عدة أسباب 
لعدم تحانس تباین حد الخطأ منها تحسن أساليب تجميع البيانات» وهذا يقلل من الأخطاء 
المرتكبة في القياس» ومن ثم سوف يقل تباین حد الخطأ. 
ويترتب على مشكلة عدم ثبات التباين عددا من Ny ees UY‏ 
1. تبقى المعالم المقدرة باستخدام المربعات الصغری متصفة بعدم التحيز والاتساق» 
ولكنها تفقد صفة الكفاءة. 
2 تصبح التباينات المقدرة وكذلك التباينات المشتركة Covariances‏ الخاصة بالمعا لم 
المقدرة متحيزة وغير متسقة» Ob Wy‏ اختبارات الفرضيات У‏ تصبح دقيقة أو 
3 بالرغم من أن التنبؤات القائمة على أساس العا م المقدرة باستخدام المربعات 
الصغرى العادية تظل غير متحيزة» إلا أتما تفقد صفة الكفاءة» وهو ما يعني МЇ‏ 
تكون أقل مصداقية من التنبؤات الأخرى. 
في حالة عدم تحانس تباین cla M‏ مقدر BLUE‏ بطريقة المربعات الصغرى المعممة 
Ê= (XOF X) Qro Y)‏ 
O, QOO X)"‏ 
عكس تصحيح النموذج من الارتباط УАЙ‏ لا توحد منهجية موحدة للتصحيح من 
عدم ثبات تباین الأحطاءء فالطرق مختلفة مرتبطة بسبب وجود هذا المشكل. 


1- عبد القادر محمد عبد القادر he‏ ص 439. 
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2.3 اختبارات اكتشاف عدم تباین الخطأ: 
يتم اكتشاف عدم ثبات تباین sas I‏ بواسطة عدة اختبارات منها ما يلي: 
1.2.3. اختبار :Goldfeld-Quandt‏ 
بافتراض النموذج BX +6,i=1,.,n QUE‏ + ر8 = (Y‏ يمكن LAS ды‏ 
استخدام اختبار Goldfeld-Quandt‏ في اكتشاف عدم ثبات تباین الخطأ من خلال 
الخطوات التالية: 
4 ترتيب مشاهدات X‏ ترتيبا تصاعديا. 
٭ استبعاد المشاهدات الوسطى لكل من X‏ و EY‏ تكوين بحموعتین من المشاهدات 
بحیث يكون لكل بحموعة على حدا معادلة خاصة بها كما يلي: 
1. ا حموعة الأولى: وتتمثل في المشاهدات الخاصة JS‏ من X‏ و Y‏ الواردة 
قبل المشاهدات التي تم استبعادهاء والمعادلة الخاصة بمذه المجموعة هي: 
=at+bX,, +=,‏ رظ 
2 المجموعة الثانية: وتتمثل في المشاهدات الخاصة JR‏ من X‏ و Y‏ الواردة 
بعد المشاهدات التي تم استبعادهاء والمعادلة الخاصة بمذه المجموعة هي: 
Y,-ctdX, +E;‏ 


Ф‏ تقدير معاملات المعادلتين السابقتين باستعمال المربعات الصغرى: 


Y,-à- X, 
Y,-6- x. 
٭ الحصول على القيم المقدرة لحد الخطأ:‎ 
Éd, 
&j = Y,- A 


4 إيجاد القيمة ا حسوبة لإحصائية F‏ كما يلي: 
М:‏ 
26 
Ф‏ إيجاد درجات الحرية: Dp! m-Xk*1)‏ 
2 
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حيث th‏ عدد المتغيرات المستقلة» im‏ عدد المشاهدات المستبعدة. 
Ф‏ إيجاد القيمة اٹ حدولة لإحصائية F‏ عند درجات الحرية لكل من البسط وا قام 
ومستوى معنوية معين. 
٭ مقارنة بين القيم ا حسوبة لإحصائية F‏ والقيمة ابحدولة ها: 
- فإذا كانت ا حسوبة أكبر من F‏ المحدولة» نقبل الفرضية البديلة أي 
فرضية عدم ثبات تباين الأخطاء. 
- أما إذا كانت F‏ ا حسوبة أقل من Е‏ حدولة يتم قبول فرضية العدم. 
لاحظ أن اختبار Goldfeld-Quandt‏ لا یمکن تطبيقه إلا في حالة ما إذا كانت إحدى 
المتغيرات المستقلة هي المسببة في وحود مشكلة عدم ثبات تباین حد الخطأ. 
2.2.3. اختبار ‘White‏ 
اقترح )1980( White‏ اختبارا يعتمد على العلاقة بين مربعات البواقي و جميع 
المتغيرات المستقلة و كذا مربعاتھا. يمكن إبراز حطوات هدا الاختبار كما يلي: 
Ф‏ تقدير النموذج العام +10 = ۲ بطريقة المربعات الصغرى العادية ثم حساب 
مربعات البواقي ڑ2 . 
Ф‏ تقدير اللعادلة الوسيطية rast)‏ 
ra X, +u,‏ لم В+ BX, +a, Х2+..+‏ = ?8 
ثم حساب معامل التحديد الخاص بمذہ المعادلة К?‏ . 
٭ فرضية ثبات تباین الأحطاء Но‏ التي ينبغي اختبارها هي: 


Ay: و‎ = а = В = ... - ہھ‎ = В, =0 


إحصائية مضاعف لاغرانج eS LM = пх?‏ توزيع Y^‏ بدرحة حریة27. إذا 
كان nx В?‏ أكبر من 77(2k)‏ (القيمة الحرحة لتوزيع بر بنسبة معنوية UB (a‏ 
نرفض Ho‏ أي إذا كان هناك على الأقل معامل واحد من معاملات المعادلة الوسيطية 
يختلف معنويا عن الصفر فإن تباين الأخطاء غير متجانس. 
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3.2.3 اختار ثبات التباين الشرطي للأخطاء :ARCH-LM‏ 

تسمح تماذج "ARCH‏ بنمذجة المتغيرات المالية التي تحتوي على تباین شرطي غير 

ثابت للأحطاء العشوائية حيث أن التطاير الشرطي الذي يعبر في الغالب عن المخاطرة 

غير ثابت. يعتمد إذن هدا الاختبار على مضاعف لاغرانج LM‏ خطوات الاختبار 

AS 

٭ تقدیر النموذج العام +0 = ۲ بطريقة المربعات الصغرى العادية ثم حساب 

مربعات البواقي 27 . 
+ تقدير المعادلة التالية: 
u,‏ + يمع 0 +... + رن 02+ ,0 = & 
مع حساب ble‏ التحديد الخاص RLN ode‏ نفقد في هذه الحالة q‏ 

مشاهدة. 

٭ فرضية ثبات التباين الشرطي Но sas SU‏ التي ينبغي اختبارھا هي: 

Н 70,50 =й 

. 4 بدرحة حرية‎ Y! ROS RS LM -(n-q)x R^ BEY إحصائية مضاعف‎ 

إذا كان ۸ (n-q)x‏ أكبر من y^ (q)‏ (القيمة الحرحة لتوزيع ”بر بنسبة معنوية (A‏ 

فإننا نرفض Ho‏ أي إذا كان هناك على الأقل معامل واحد من معاملات معادلة 

ARCH‏ يختلف معنويا عن الصفر فإن التباین الشرطي للأخطاء غير متجانس. 
ikte .3‏ عدم ثبات تباین حد الخطأ: 

من أبرز الطرق المستخدمة لتصحيح المشكلة هي طريقة المربعات الصغرى المرححة» 
وتقوم هذه الفكرة على إعطاء القيم ذات الانحراف الأقل على خط الانحدار وزنا أكبر من 
القیم ذات الانحراف الأكبر في تقدير العلاقة محل الاعتبار” . ويتوقف شكل النموذج 
الأصلي Spall‏ على dad‏ عدم ثبات التباين المكتشف في النموذج الأصلي المقدر. 


Engle (1982)‏ -1 
2- عبد القادر محمد عبد القادر عطیةء 1990ء ص 452. 
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وبفرض أن النموذج الأصلي كان كما يلي: 2-1.....7,,ج + Ob Y, = 6, + BX‏ 
هناك عدة أنماط (افتراضات) لعدم OW‏ تباین الأخطاءء ويختلف النموذج أو المعادلة ا حولة 


من افتراض إلى آخر. 
٭ الافتراض الأول: 22 ۔(2ئ) وطبقا لهذا الافتراض يتم تحويل pir‏ 
الأضلى إل الشكل QU‏ 


Y dA 8 1 
—=-—+f,+—= + B, +06, 
Xx X A X. Poy (0۵ ۵ 


i i i 


ELI Ө, حیث:‎ 


7 
X 


بإجراء انحدا 
"£g‏ ۶ 2 
X JUR)‏ 


ag 
يتم الحصول على النموذج الأصلي‎ A وبضرب العادلة ا حولة المقدرة السابقة في‎ 
الثابت في‎ AH ويتضح مما سبق أن‎ co? nls! عدم ثبات‎ thle بعد‎ Ў, = ,م‎ + ÊX, 
هو عبارة عن ميل معامل الانحدار للنموذج الأصلي» وميل معامل‎ (A) النموذج حول‎ 
الانحدار للنموذج ا حول هو عبارة عن الحد الثابت في النموذج الأصلي.‎ 


على = مستخدما طريقة مربعات الصغرى العادية نحصل على: 


i 


٭ الافتراض الثاني: E(el)- 2 X,‏ وطبقا لهذا الافتراض يتم تحويل pir‏ 
الأصلى إلى المعادلة التالية: 


Y, А А 2‏ 1 
رنه الحالة الأ i‏ تج ی JX; < ! \Аё\‏ ہو اسطة ام بعات 
d Эш,‏ بجر Еа 2 S‏ على Ix‏ بو لمر 


الصغرى العادية. 


ex 


الافتراض الثالث: ۲ 2س -(2ج)5» وطبقا لهذا الافتراض تكون المعادلة ا حولة 


من الشكل: 


Х, в, 
BE 


الافتراض الرابع: ë‏ 
АЙ»‏ خطية لبواقى طريقة ا مربعات الصغرى العادية» وطبقا لهذا تكون المعادلة 


المقدرة كما يلي: 


о?‏ -(2)62ء ويتضمن هذا الافتراض أن تباین حد الخطأ 


y 


ё; 


Xe. &‏ 1 
PET ET‏ 
الافتراض الخامس: التحويلات اللوغاريتمية» إن تحويل النموذج الأصلي إلى 
الصيغة اللوغاريتمية المزدوجة سوف يؤدي غالبا إلى تقليل درجة عدم ثبات تباین 
حد الخطأء ومن ثم Eb‏ لهذا الافتراض OSG‏ المعادلة ا حولة المناسبة للنموذج 

الأصلي كما يلي: ‏ ,ع + ,1ط ,6 + LnY, = By‏ 


Ф, 
في*‎ 


Ф, 
في*‎ 


مثال 3: 


إذا كان لدينا 31 مشاهدة ales‏ بالدحل X,‏ و الادحار Y,‏ و المطلوب اختبار تجانس 
تباین الأخطاء للنموذج ,6+ ,64,1 + ,6 = ۲. ا دول QUI‏ يعطي تطور کل من 


و الادخار خلال 31 سنة. 


الجدول (4): المعطيات الإحصائية حول الادخار و الدحل خلال 31 а‏ 


Y, 


4 t 1 
264 8777 1 
90 9954 2 
122 10979 3 
588 15522 4 
119 18575 5 
1222 21163 6 
1654 25604 7 
1400 26500 8 


الدحل 


Y, X, i 
1829 27670 9 
2200 28300 10 
2017 27430 11 
2105 29560 12 
105 9210 13 
107 11912 14 
503 13499 15 
898 16730 16 
819 19635 17 
1702 22880 18 
1600 28150 19 
2450 32500 20 
2570 35250 21 
1720 33500 22 
1900 36000 23 
131 10508 24 
406 12747 25 
431 14269 26 
951 17663 27 
1578 24127 28 
2250 32100 29 
2100 36200 30 
2300 38200 31 


نستعمل أولا اختبار Goldfeld-Quandt‏ هذا الغرض. نقوم gmba Vol‏ طريقة 
ole M‏ الصغرى لتقدير دالة الادخار الكلى» نحصل على النتائج التالية: 


Y, = —649.714-0.08X, 
(-5.46) (17.26) 
R? 20.911; RSS 21798234.34; DW = 1.49 


القيم التي بين قوسين هي قيم ستيودنت. لتطبيق هذه الإحصائية نتبع الخطوات التالية: 
الخطوة الأولى: يتم ترتيب المشاهدات ترتيبا تصاعديا حسب قيم الدخحل ,× . 
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الخطوة الثانية: بما of‏ عدد المشاهدات هو 31ء فإنه يتم اختیار عدد المشاهدات المستبعدة 
وم um‏ و هي تقع بين القيمتين E‏ و Я‏ لكي يكون عدد المشاهدات المتبقية زوجياء 
حيث تحذف المشاهدات التسع من ا لجحزء الأوسط من المشاهدات بعد ترتيبها و عليه 
حصل على بحموعتین كل منهما يساوي 11 أي 11= 


الخطوة الثالثة: نقوم بتقدير النموذج على الجزء الأول من المشاهدات بعد ترتيبها تصاعديا 
و استبعاد اٹحموعة ст‏ لدينا: 


n— т 


^ 


Ê = -738.84 + 0.08 X, 
R? 2078 RSS, =144771.5;n =11 
ا لخطوة الرابعة: نقوم بتقدير النموذج على الجزء الثاني من المشاهدات بعد ترتيبها تصاعديا‎ 
لدينا:‎ ст و استبعاد مجموعة‎ 
Y, =-1050.79+0.032X, 
R? = 0.16; RSS, = 7698993; n =11 


الخطوة الخامسة: لاتخاذ القرار» يكفى حساب إحصائية فيشر» حيث: 
F= RSS, _ 769899.3 #3)‏ 
RSS, 144771.5‏ 

نلاحظ of‏ القيمة المحسوبة أكبر تماما من القيمة ا حدولة لتوزيع فيشر بنسبة معنوية 


95 و و درجتي حرية و DF av, ey, ME ЭА‏ أي 


(9,9) ی۴ > F,‏ . إذن نرفض Hy‏ و هذا يعني أن تباین الأخطاء غير متجانس. 
للتأكد من النتيجة المتوصل إليها نستعمل إحصائية White‏ لاختبار تحانس التباين. نقوم 
ê? =13685.49 -1.32X, + 0.00013?‏ 
В? = 0.368; n 231‏ 


حيث 22 مربعات بواقي تقدير نموذج الادحار الكلي. 
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ثم نحسب إحصائية مضاعف لاغرانج» حيث: 
LM = nx Е? - 310.368 211.42‏ 
نلاحظ أن إحصائية مضاعف eil EY‏ أكبر تماما من القيمة المحدولة لتوزيع X^‏ بنسبة 
معنوية 0.05 = а‏ و درحة حرية 2= )2= DF‏ أي 5.99 = (2) پ2 > оу .LM‏ 
نرفض Hy‏ و هذا يعني أن تباین الأحطاء في هذه الحالة Laf‏ غير متجانس. 
هناك اختبار آخر يهدف إلى معرفة مدى تحانس التباين الشرطي للأخطاء یسمی 
باحتبار .ARCH-LM‏ نقوم Laf‏ بتقدير المعادلة الوسیطیةء نحصل على: 
ê? = 43402.09 + 0.272? ,‏ 
R^ =0.07711‏ 
حيث ?8 مربعات بواقي تقدير نموذج الادحار الكلي. 
ثم نحسب إحصائية مضاعف لاغرانج» حيث: 
LM = (n- x R? = (31-1)x0.077 = 2.23‏ 
نلاحظ أن إحصائية مضاعف لاغرانج أصغر تماما من القيمة ا حدولة لتوزيع Q^‏ بنسبة 
معنوية 0.05 = а‏ و درحة حرية 1> پ = DF‏ أي 3.84 = )0200 > LM‏ . إذن نقبل 
Ho‏ و هذا يعني أن التباين الشرطي للأحطاء متجانس. نستنتج أن التباين الحامشي 
للأحطاء غير متجانس أما التباين الشرطى فيعتبر ثابت. 


المللحق: 


I‏ بالنسبة لمشكل الارتباط الذاقء يكن able‏ باستعمال 5.04 RATS‏ نقدر 
النموذج بطريقة المربعات الصغرى: 


linreg v / resids 
constant x 
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:Breusch-Godfrey اختبار‎ - 


linregínoprint) resids 
constant x resids{1} residsíz)] 
compute BG stat-$nobs*irsquared 
display EG stat 


- تقدير النموذج المصحح بطريقة دربين-واتسون A UM‏ 5: 


compute s+durhin=-0.446190 
compute rho=1-tdurbin/z 
set dy / = yerho*yil} 
set dx / = x-rho*xil1) 
linreg dy / resids 
constant dx 


:Hidreth-Lu à; Je; التقدير‎ — 


ariímethoad-hilu] у 
constant x 


:Cochrane-Orcutt 4% le; التقدير‎ — 


ariimetrhoad-corc] у 
fÉconstant x 


لب. بالنسبة لمشكل عدم تحانس التباين» یمکن معالحته Laf‏ باستعمال 5.04 RATS‏ 
نقدر نموذج الادخار بطريقة المربعات الصغرى: 


linreg v / resids 
constant x 


:White اختبار‎ - 


set sx / = x^**z 

set sresids / = resida**z 
linregí(noprint] sresids 

fconstant x sx 

compute white stat-$Snobs*$rsquared 
displav white stat 


m 


:ARCH-LM اختبار‎ - 


linredgínoprint] sresids 
constant sresidsiil 
compute archlm stat-tinobs*&irsquared 


display archlm stat 
فيعطي النتائج مباشرة‎ Eviews 4.0 استعمال‎ Lai تحدر الإشارة إلى أنه یمکن‎ 
وبطريقة بسيطة» فالمهتمون بعلم الاقتصاد القياسي و خاصة المبتدئون منهم يمكنهم‎ 
فيحتاج إلى معرفة اللغة‎ RATS 5.04 استعمال هذا البرنامج باعتباره سهل الاستعمال. أما‎ 
ele US LES و‎ Aad! 
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طرق وتقنيات أخرى 
في تطیل الاحدار 
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anos 
طرق وتقنيات أخرى في تطیل الانمدار‎ 


أوضحنا في الفصلين السابقين أهم التقنيات في النموذج الخطي العام» فلقد تطرقنا إلى 
صياغة مقدرات المربعات الصغرى و الكيفية التی تكون فيها هذه المقدرات Adam‏ و غير 
متحيزة و تعديل هذه المقدرات في حالة الارتباط الذاتي بين الأخطاء و عدم تحانس 
التباین. 

سندرس في هذا الفصل بعض الطرق الإضافية التي یمکن استخدامها في تحليل MAY‏ 
المتعدد و بالتحديد able‏ حالة المتغيرات المبطأة بتعمق أكثر و تحليل النماذج غير الخطية 
حيث سنیتم تركيزنا على بعض الأدوات القياسية الأحرى للتقدير منها طريقة المربعات 
الصغرى غير ا خطیة و الطريقة غير المعلمية "طريقة النواة". 


1. النماذج ذات المتغيرات المتباطتة زمنيا 

عند بناء النماذج الاقتصادية من المهم أحذ عامل الزمن بعين الاعتبار» حيث A‏ عادة 
وجود فترة زمنية بین حركة المتغيرات التابعة التي تستجيب للمتغيرات المستقلة. إن إدحال 
مثل هذه المتغيرات في تحليل الانحدار fat‏ التحليل أشمل و أقرب إلى الواقع» حيث أن 
هناك متغيرات قد ترتبط بمتغيرات أخرى في نفس الفترة الزمنية كالنماذج الساكنة و في 
أغلب الحالات قد ترتبط بقيم ماضية لبعض ا تغیرات فتصبح النماذج ح AS‏ 

ينبغي إدحال عامل التباطؤ الزمني للمتغير المستقل OY‏ في نماذج السلاسل الزمنية خحاصة 
هناك فترة زمنية تقع بين اتخاذ القرار الاقتصادي و التأثير النهائي للتغير في متغير السياسة 
الاقتصادية و لا سيما إذا كان في فترة طويلة. 

حتل التباطؤ الزمنی مكانا أساسيا في الاقتصادء حيث يؤثر على طرق التحليل 
الاقتصادي سواء على cull‏ القصير أو الطويل. هناك أسباب تؤدي إلى وجود التباطؤ 
الزمنی منها أسباب نفسية بسبب العادات و التقاليد فقد لا يغير الناس ile‏ 


ed 


الاستهلاكية مباشرة بعد انخفاض الأسعار أو تزايد الدحل و هناك أيضا أسباب تقنية أو 
مؤسسية».. ال¿ . 
cos 1.1‏ التخلف !3 о a^‏ 

يطلق على هذا النوع من العلاقات فترات الإبطاء الموزعة» ويعني هذا أن المتغير التابع 
في أي فترة زمنية يعتمد على بحموع مرجح بالأوزان للمتغير المستقل في الفترات السابقة: 
AK Fuera X, ute,‏ + ركاه + taX‏ ,مع y‏ 
حيث يتلاشى تأثير المتغير المستقل على المتغير التابع مع الوقت: 

ره <... < >a, >a,‏ وه 

على سبيل المثال» الإنفاق الاستهلاكي قد يعتمد على مستويات الدحل المتاح QU‏ و 
الدحل المتاح في فترات سابقة. 

б‏ تبسيط النموذج باستعمال معامل التأخير L‏ المعرف كما يلي: ,×= LX,‏ و 
بصفة عامة: X,,‏ = ,×1 . لدینا: 


3 3 
Y, -YaUX, «bye = Zar x, +b, +e, 


= = 
Y, = A(D)X, +b, +e, أي:‎ 
A(L) = ay + +طله‎ aD aD Е: حدود من الدرحة‎ S A(L) حيث‎ 

قد يكون عدد التباطؤ / محدودا أو غير محدود. بینما بحموع المعاملات а,‏ يؤول إلى 
تحایة محدودة. من جانب آخرء عندما OSG‏ قيمة k‏ غير معروفة فيمكن تحديد عدد 
التباطؤ وذلك بتصغير معياري Akaike‏ و Schwarz‏ المعرفين كما يلي: 


AIC(k) = Ез m: 
n n 


scio تر‎ 
n 


n 


1- وليد اسماعيل السيفو و лалі‏ محمد مشعل؛ 2003« ص 380. 
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حيث: RSS,‏ يمثل بحموع مربعات البواقي للنموذج Ш‏ بالدرحة k‏ 
Jen‏ حجم العينة 
In‏ : اللوغاريتم النبيري. 
Ше,‏ الرغم من أن العلاقة تعد شكلا ملائما للتقدير في بعض الحالات» إلا أا تسبب 
بعض المشاكل التي ترتبط بفترات الإبطاء الموزعة. نفقد مشاهدة لكل قيمة مبطأة إضافية 
للمتغير اللستقلء إضافة إلى ذلك وجود эде‏ كبير من ДЫЙ‏ التي ينبغي تقديرها و التي 
ستناظر متغيرات ترتبط بصورة قوية ببعضها البعض فسيجعل من الصعب عزل تأثير 
مختلف المتغيرات المستقلة على المتغير التابع. بمعنى آحر» ستكون تباينات المقدرات كبيرة. 
لمواحهة هذه المشاكل» اقترح بعض الإحصائيين نماذج إما أن تقلل من эде‏ المشاهدات 
التي تفقد بسبب الإبطاء أو تقلل من عدد المعالم التي ينبغي تقديرها. 
النموذج الأول هو نموذج إبطاء كويك Koyck‏ الذي يفترض تناقص الأوزان الخاصة 
بفترات الإبطاء هندسيا. لیکن عددا ثابتا تتراوح قيمته بين الصفر و الواحد حيث: 


a, — Aa, 

a, = d, 
Y, =b, + aX, + aX, Ma,X,, +.....+АаХ,, + لدينا: بع‎ 
Y hoa, FAX, ہے الو‎ iun تر‎ eg, أو:‎ 


الدالة A(L)‏ تكتب كما يلي: 

A(L) = а, + aJAL + aW E + .....+ 7ھ‎ 
یمکن كتابته كما يلي:‎ Y, = A(L) X, + النموذج ,ع + رط‎ д5) 

B(L)Y, = B(L)A(L)X, + B(L)b, + B(L)e, 
B(L) = AL)” مع:‎ 


B(L) -(1- AL)/a, لدينا إذن:‎ 
(1- ALYY, =a,X,+(1-A)b, + (1— А), أي:‎ 


=[29= 


أو: , Y, - AY, , c a,X, +(1- АБ, +, — Ae,‏ 
افترضنا أن الخطأ العشوائي Ав,‏ - ,م = ۷ يحقق الشروط کافة التي تفرضها الأخطاء 
العشوائية و = لسوء Of cbt!‏ ذلك ليس صحيحا بالضرورة. Bb‏ كان в,‏ في 
النموذج الأصلي + يحقق الفرضيات الأساسية فان v,‏ في نموذج كويك Koyck‏ لا Lis‏ 
عموما و بالتحديد الأخطاء العشوائية у,‏ غير مستقلة «Л‏ أي لا نتوقع أن تتحقق 

الفرضية E(vv,)-20‏ حيث: 


E(v,v, ) - E((e, - Ав, (e, - Ав, ,|= Е Flee —À&£, , -A& + Ae, رع‎ ,]- -Ao1 #0 


(бл 

وهكذا فان 0 = cov(v,v,,)‏ و هذا يعني أن الأخطاء مرتبطة ذاتيا و هذا ما يتناف 

مع إحدى فرضيات النموذج» كما أن #0 .cov(v,Y,,)‏ نموذج كويك Koyck‏ 

سيؤدي إلى انتهاك بعض الفرضيات» إضافة إلى ذلك مقدرات dy ca,‏ و OSS A‏ 

متحيزة و غير متسقة. يمكن التغلب على هذه الصعوبة عن طريق استخدام نموذج Solow‏ 
وفق توزيع Pascal‏ حيث معاملات نموذج الإبطاء توزع وفق: 

a, -(1- AY" او‎ 
مع 1> 0>2 و‎ Abb و 2 هي‎ r Newton. J حدين‎ g> معامل‎ He Ce 


rci 


reN 
.Koyck النموذج هو التوزيع ا مندسی لكويك‎ or =0 من أجل‎ 
النموذج العام يكتب كما يلي:‎ 
Y, =b, +> 1-A Ci AX, +e, 
Y, = (D) X, +b +۶, : أو‎ 
نفس البرهان السابق» بحد:‎ 
B(L)Y, = B(L)A(L)X, + B(L)b, + B(L)e, 
B(L) = A(L)" 
B(L)=(1-AL)/a, «r=0 من أجل‎ 
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B(L) - (1- ALY /a cr =1 من أجل‎ 
Y, 2AY, - АҮ + aX, + (10224 A), +۷ لدينا:‎ 
v,=(1-2aL +272 e, = e, 2242, X8, tue 


B(L) - (1- ALY /a, «r 22 e من‎ 
لدينا:‎ 
Y, 23AY, , -3AY, , + AY, + a X, + (0-34 34? - A), v, 


uel -3D«32 2 P uz; uses Ten 
حيث دالة‎ с استخدام طريقة‎ Maddala and Rao (1971) لتقدير المعلم ٣ء اقترح‎ 
. ۸” التي ينبغي تعظيمها هي معامل التحديد المصحح‎ Gu! 


مثال 1: 


لشرح هذا النوع من النماذج» نقوم بدراسة العلاقة بین معدل الفائدة طويل الأحل Y,‏ 
بدلالة معدل الفائدة قصير الأحل ,+ في فترات سابقة. نقوم أولا بتحديد القيم المبطأة في 


النموذج وذلك بتصغير معياري Akaike‏ و é Schwarz‏ نقدر النموذج الأمثل. ib‏ 
معطيات المثال 2 في الفصل الثالث. 
نقوم بجساب المعيارين بالاستعانة ببرنامج 5.04 :RATS‏ 


HOH 
# CONSTANT SHORTRATE{O TO 10} LONGRATE 
po MAXLAG=0, 10 
LINREG(CMON,NOPRINT) LONGEATE 
Ё CONSTANT SHORTRATE(O TO MAELAG} 
COMPUTE АКАТКЕ -XNOBS*LOG[ERSS]-4X5MREG*Z.Ü 
COMPUTE SCHWARZ-ENOBS*LOG[XERS3]-XNREG*LOG[XNOBS) 
IF MixLAG==0 
DISPLAY B4 'LàGS' 820 'AKAIKE' Q35 'SCHMARZ! 
DISPLAY B5 #### MAXLAG G20 8888 .8#88# AEAIKE G35 8888 . 888# SCHWARZ 
END Da 
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النتائج مبينة في الجدول (2): 
الجدول id)‏ نتائج البحث عن эде‏ القيم المبطأة المثلى 


Schwarz | Akaike القيم المبطأة‎ 
16.0111 | 13.2087 0 
19.3527 | 15.1491 1 
21.3068 | 15.7021 2 
22.9842 | 15.9783 3 
23.6774 | 15.2703 4 
21.2458 | 11.4374 3 
19.3088 8.0992 6 
22.7055 | 10.0947 7 
22.7523 8.7403 8 
25.0222 9.6091 9 
26.7826 9.9683 10 


نلاحظ أن معيار AIC‏ يأحذ القيمة الصغرى عند قيمة مبطأة k‏ تساوي 6 و Schwarz‏ 
أصغر ما يمكن عندما تكون القيمة المبطأة / مساوية إلى 0. إذا أحذنا بعين الاعتبار معيار 


AIC‏ فان النموذج سيعاد تقديره ب . 6 تباطؤات. (ды‏ الجدول QUI‏ نتائج التقدير كما 


يلي : 
الحدول (2): نتائج التقدير 
المتغير المعامل المقدر الانحراف المعياري قيم ستيودنت الاحتمال 
الثابتة 7.2989 0.2316 31.5048 0.0000 
X,‏ 0.0147 0.0698 0.2105 0.8352 
X, 4‏ 0.0760 0.0937 0.8106 0.4262 
P‏ 0.0399 0.0903 0.4427 0.6622 
As‏ 0.0062 0.0840 0.0742 0.9415 
X 4‏ 0.0144 0.0835 0.1725 0.8646 
X,5‏ 0.0535- 0.0824 0.6492- 0.5228 
À, &‏ 0.1353- 0.0653 2.0699- 0.0404 
R? 20.46‏ مجموع مربعات البواقي: 0.7684 
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نلاحظ أن لمعامل ,¥ معنوية إحصائية أي يختلف hpu‏ عن الصفر باعتبار أن 
إحصائية ستيودنت بالقيمة المطلقة أكبر من القيمة المحدولة عند مستوى معنوية %5 وهذا 
ما نلاحظه من خلال الاحتمال الذي يبقى أقل من 0.05 وهذا ما تؤكده النتائج السابقة 
الخاصة بالقيمة المبطأة المثلى. 

بالاستعانة بمعطيات المثال (1)ء نعيد تقدير النموذج السابق وفق نموذج الإبطاء لكويك 
و توزيع ‘Pascal‏ 
1- نفترض أن معاملات نموذج العلاقات المبطأة تتصاعد هندسياء فتقدير معالم النموذج 
في هذه الحالة يتم باستعمال نموذج كويك. نتائج التقدير تظهر على الشكل التالي: 

Y, =1.9112 +0.6954Y, , + 0.0349 X, 


(2.6947) (6.9139) (2.7528) 


n=30 
R? = 0.6552 
حيث (.): قيم ستيودنت.‎ 
نحصل علی:‎ 
À = 0.6954 
â, = 0.0349 
b, = 1.9112/(1— 0.6954) = 6.2744 
النموذج يكتب كما يلي:‎ 


Y, = 6.274 + 0.0349 X, + 0.6954 x 0.0349 X , , + (0.6954)? x 0.0349 X , , +... 
Pascal نفترض الآن أن معاملات النموذج تتبع توزيع‎ - 2 
Y, = 2.10 + 0.93Y, , —0.254Y_, + 0.026X, 


(2.988) (5.124) (—2.536) (2.285) 
n=30 


R° = 0.6839 


- c 


قمنا بتقدير نموذج الانحدار الذاتي من الدرجة الثانية و لکن نستطيع أن نقدر باستعمال 
درحات ST‏ من 2. في مثالنا هذا اقتصرنا فقط على درجتین و السبب في ذلك یرجع إلى 
عدم معنوية معاملات Yo‏ و 1. 

من خلال النتائج النظرية» لدينا: 


0 
b, = 2.10/)1- 2A + 42) = 2.10/(1—1.0078 + 0.2539) = 8.5331‏ 
النموذج المقدر يكتب كما يلي: 


0.50 X, 


1+7 


f =8.53+ Y (1- 0.50 C; 


m 
الانحدار الذاتی الخطية‎ 736 .2.1 

في هذا النوع من النماذج الزمنية» المتغير التابع Y,‏ يرتبط ب . ۸ متغير مستقل 
Xa Xp X,‏ في القترة f‏ و بقيم ماضية لنفس المتغير خلال الفترات السابقة 
CY, „у, Y,‏ خیٹ CA pedi‏ كما ын‏ 


کر 23***5— 


= PY, +Y, dur. + Po + А,Х„ + utet Хк +€, 


р = =‏ 
او ايضا: بع + ق27 + Уф,‏ = 


i 
هي مصفوفة المتغيرات المستقلة و (1,1+ 8)۸ شعاع لمعا لم‎ (п, +1) حيث‎ 
في هذا النموذج» فرضية الاستقلالية بين المتغيرات المستقلة و الخطأ العشوائي غير حققة‎ 
التي تر کی 6ئ وت ,2 عشوائية باعتبار أن‎ Y SUY ...یف‎ К oy 
نلاحظ أنه إذا‎ EVE )#0 حيث:‎ ce, . دالة تابعة ل . 7 الذي يرتبط ب‎ Y, 
المتغيرات التابعة تعتبر حلولا‎ Ob و الأخطاء ,بم مثبتة»‎ X, كانت المتغيرات المستقلة‎ 
لمعادلة التراجع‎ 


Е AY, +,» FO +S, 
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مع: بع + S, = Xp‏ 
أثبت الإحصائيون أن ا حل العام odd‏ المعادلة يعتبر غير مستقر إذا كان أحد جذور 


المعادلة المميزة 0- ”87,ثم-...- 87 رم - 8م -1خارج الدائرة الأحادية حيث В‏ 
يسمى بمعامل التباطؤ أو التخلف الزمني. نعتبر إذن أن فرضية استقرارية السيرورة محققة. 

QUI أن النموذج المذكور أعلاه لا يستعمل إلا نادراء ففي أغلب‎ lx Si 
نستعمل فقط نماذج الانحدار الذاتي من الدرحة الأولى و الذي يكتب رياضيا كما يلي:‎ 

بع عدي كل АХ‏ و + Y =Y‏ 

يكون هذا النموذج مستقرا إذا كان 1 > || 

إن طريقة التقدير المناسبة تعتمد على مدى ارتباط الأحطاء العشوائية ذاتيا. في حالة 
هذا النوع من النماذج المذكور أعلاه» لا يمكن الاستعانة باحتبار دربين-واتسون OY‏ 
هذا الأخير غير فعال و متحيز و مذا اقترح )1970( Durbin‏ إحصائية أخرى تسمى 
بإحصائية «А» Durbin‏ و التي تعرف رياضيا كما يلي: 


حيث DW) p=1-DW/2‏ تعبر عن إحصائية دربين-واتسون)» п‏ حجم العينة و 
62 التباين المقدر للمعامل б.‏ 
تتوزع إحصائية Durbin‏ » 1 » بصفة مقاربة وفق التوزيع الطبيعي المعياري: 
H,:p=0 H,:h=0‏ 
H,:p#0 H,:h#0‏ 
إذا كان WE [xr‏ نقبل الفرضية HQ‏ أي هناك استقلالية تامة بين الأخطاء 
( رر هي القيمة ا حدولة للتوزيع الطبيعي عند مستوى معنوية ») 
نلاحظ أنه إذا كان ]2 nó;‏ فمن المستحيل استعمال هذه الإحصائية و عليه نستعين 
بإحصائية دربين-واتسون الكلاسيكية لاختبار استقلالية الأخطاء مع الأحذ بعين الاعتبار 
مناطق الشك. 


21352 


في حالة غياب الارتباط (УАЙ‏ بین الأخطاء» نستعمل طريقة المربعات الصغرى العادية 
لتقدير Île‏ نموذج الانحدار GI‏ من الدرحة الأولى و المقدرات المتحصل عليها غير 
متحيزة بصفة مقاربة و ذات أصغر تباين. أما في العينات الصغيرة» عند تقدير نموذج 
الانحدار الذاتي من الدرحة ep‏ نتائج التقدير لن تكون جيدة эде OÙ‏ المشاهدات و التي 
من خلاها تمت عملية التقدير هي م -7. إضافة إلى ذلك» لا تسمح مشاكل الارتباط 
الخطي بين ا متغیرات المستقلة التي يمكن مصادفتها بتطبيق طريقة المربعات الصغرى العادية 
و عليه لا ينبغي استخدام هذه الطريقة إلا إذا كان حجم العينة كبيرا و تطبيقيا يحب أن 
يتعدى حجم العينة 5 مشاهدة. 
Je‏ 2: 

للتوضيح أكثرء نقوم باختبار العلاقة بين الأسعار الرسمية لطن من القهوة Y,‏ و الأسعار 
المطبقة على الصادرات من قبل الدول المنتجة للقهوة Х,‏ خلال الفترة الممتدة بين سنتي 
3 و 2008. نقترح تقدير النموذج التالي: 

Y, = po + ByX, + 9Y, +E, 

و هذا يعني أن السعر الرسمي لطن من القهوة يرتبط بالسعر الرمي للسنة الماضية و 
بالسعر المطبق على الصادرات من قبل الدول المنتجة. لدينا المعطيات التالية الموضحة في 
الجدول (4): 

الجدول (3): السعر ше)‏ و السعر المطبق على الصادرات لطن من القهوة 


X, Pa السنة‎ 
615 455 1993 
665 500 1994 
725 555 1995 
795 611 1996 
870 672 1997 
970 748 1998 
1095 846 1999 
1235 954 2000 
1415 1090 2001 
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X, Y, السنة‎ 
1615 1243.5 2002 
1795 1390 2003 
2015 1559 2004 
2315 1781 2005 
2660 2046.5 2006 
2990 2311 2007 
3280 2551 2008 


نقدر النموذج المقترح بطريقة المربعات الصغری؛ Les‏ على النتائج التالية باستعمال 
برنامج الكمبيوتر 5.04 RATS‏ 
Linear Regression - Estimation by Least Squares‏ 


Dependent Variable Y 
Annual Data From 1994:01 To 2008:01 


Usable Observations 15 Degrees of Freedom 12 
Centered 2 0.999980 R Bar **2 0.999977 
Uncentered R**2 0.999996 T x 32 15.000 
Mean of Dependent Variable 1257.2000000 
Std Error of Dependent Variable 663.6160088 
Standard Error of Estimate 3.1985455 
sum of Squared Residuals 122. 76032042 
Regression Еі2,12] 301313 59 
Significance Level ої Е 0. 0 
Durbin-Watson Statistic 0.3 
Variable Coeff Std Error T-Stat Siugnif 
Wokchkch ck بی جو‎ kh ok okck ok ok ckckock ok ok ck ok k ok ck bob ok ko Bob ok ck ok ck ck hok koh ch ck okck hock ok koh hok یج‎ ok kh ckckch ko hock kho k hok b Ak Ak à بل‎ 
1. Constant -".204279236 1.863 -3.93728 87 
а. THI} 0.222825530 61 6.08552 0.00005۵655 
3. X 0.523202235 O.025194776 24.773537 0.00000000 


قدرت هذه المعادلة على 15 مشاهدة )2-1( OY‏ النموذج يحتوي على متغير مبطأ 
У,‏ . نلاحظ أن للنموذج قدرة تفسيرية عالية جدا 0.9999 = А?‏ و لجميع المعالم معنوية 
إحصائية أي تختلف كلها معنويا عن الصفر بنسبة معنوية 5% ed OV‏ ستيودنت بالقيمة 


المطلقة أكبر تماما من القيمة الحرحة لتوزيع ستيودنت بدرحة حرية 12 و نسبة معنوية 


=[3/= 


5%. إضافة إلى Y Је abs‏ المقدر بالقيمة المطلقة أقل تماما من الواحد و هذا يعني 
أن النموذج مستقر. 

إلا أن إحصائية دربين-واتسون تشير إلى وجود ارتباط ذاتي بين الأخطاء. للتأكد من 
ذلك» ОУ Lyle‏ استعمال إحصائية «h » Durbin‏ لهذا الغرض: 


Е = 2.56676 > ty; =1.96‏ 0.66318 دك 


1-1 x 0.00134 


نرفض الفرضية Н,‏ أي هناك ارتباط ذاتي بين الأخطاء. 
نقوم OV‏ بتقدير النموذج على المتغيرات ذات الفروقات من الدرحة الأولى و OA‏ 
من ذلك هو المقارنة بين النموذج الأصلي و النموذج الجديد (الفروقات من الدرحة 
الأولى) و في هذه الحالة سنفقد مرة أحرى مشاهدة أحرى عند حساب الفروقات من 
الدرحة الأولى. لتكن النتائج التالية: 
Linear Regression - Estimation hy Least Squares‏ 


Dependent Variable DY 
Annual Data From 1995:01 To 2008:01 


Usable Observations 14 Degrees of Freedom 11 
Centered ٤2 0.999234 Е Bar ۵2 0.999095 
Uncentered R**2 0.999846 T x R**2 13.998 
Mean of Dependent Variable 146. 50000000 
Std Error of Dependent Variable 76.39497567 
Standard Error of Estimate 2.87 
Sum of Squared Residuals 59,091173217 
Regression Е (2,11) 7177. 8245 
Significance Level of Е o.00000000 
Durbin-Watson Statistic 1.969155 
Variable Coeff Std Error T-Stat Signif 
Wokck a Wok ck ck REET kckch kck ck ok ET kchk hok EEE TEER EERE EERE EERE REE EERE И Wk ok Ah x n 
1. Constant 2.5441590605 1:1 2.09479 444 
à. DHI} 012387855569 0.025161352 2.48265 0.00005 
3. D 0,5996158163 0.0193807615 30.93871 0. 00000000 


قدرت هذه المعادلة الى تتضمن المتغيرات ا حولة عن طريق الفروقات من الدرجة الأولى 
على 14 مشاهدة (7-2). نلاحظ أن لهذا النموذج قدرة تفسيرية Ме‏ جدا 
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А? = 0.9992‏ و لجميع المعالم معنوية إحصائية أي تختلف كلها معنويا عن الصفر بنسبة 
معنوية 5% OÙ‏ قيم ستيودنت بالقيمة المطلقة تبقى دائما أكبر تماما من القيمة الحرحة 
لتوزيع ستيودنت بدرحة حرية 11 و نسبة معنوية 5% إلا أن إحصائية دربين-واتسون 
تشير هذه المرة إلى استقلالية تامة بين الأخطاء. 

نلاحظ أن الفرق بين معاملات النموذج الثاني (على المتغيرات ذات الفروقات من 
الدرحة الأولى) و الأول ضئيل: (0.22 و 0.23( بالنسبة للمعامل الأول و (0.62 و 0.59( 
بالنسبة للمعامل Re GUN‏ اعتبار النتائج المتحصل عليها في النموذج الأول مقبولة. ومع 
ذلك نقوم بتصحيح النموذج من الارتباط الذاتي بين الأخطاء وذلك باستعمال طريقة 
Cochrane-Orcutt‏ للتقدير. النتائج تظهر على ob‏ برنامج 5.04 RATS‏ 


Regression with АВ1 - Estimation by Cochrane-Orcutt 
Dependent Variable Y 
Annual Data From 1995:01 To 1 


Usable Observations 14 Degrees of Freedom 10 
Centered R**z 0.999997 В Bar **z 0.999996 
Uncentered R**z 0.999999 T x Rta 14.000 
Mean of Dependent Variable 1311.2857143 
Std Error of Dependent Variable 653.4583359 
Standard Error of Estimate 1.۰٤6 
Sum of Squared Residuals 17.0845181068 
Durbin-Watson Statistic 2.270697? 
Q(3-1) 4.371054 
Significance Level of @ 0.11241850 

Variahle coeff Std Error T-Stat Siugnif 
Or ا ا ا ا‎ a ا ا ا ا ا ا ا ا‎ r К К И Е 
1. Constant -3. 170642272 1.343 751037 -2.35955 0.039958422 
2. FHI} 0.232100318 0.015792767 14.69662 484 
3. X 0.615141751 0.0108861%1 55.99237 0. 00000000 
deck ccc A r ا‎ E c A d c ТТ d d c e d ا‎ a e d n 7 
4. RHO 0.391048353 65 3.21387 7٣ى‎ 


يظهر جلیا أن لكل All‏ معنوية إحصائية و للنموذج قدرة تفسيرية ممتازة. يمكن 
القول إذن أن الأسعار JI‏ میة في الفترة الحالية تتأثر أكثر بالأسعار الحالية المطبقة على 


a 


الصادرات من قبل الدول المنتجة و ليس بالأسعار الر میة في الفترة السابقة و هذا ما 
نلاحظه من خلال قيم ستيودنت. 
3.1 أمثلة عن cow‏ الحركية 
هناك نماذج أخرى يمكن أن توصلنا إلى معادلة كويك و leu‏ نموذج التصحيح حزئي 
DE‏ التوقعات المكيفة. وعليه لا بد من إعطاء فكرة عن هذا النوع من النماذج. 
1.3.1. 755$ التصحيح The Partial Adjustment Model |j j+!‏ 
و یسمی في بعض الأحيان بنموذج تعديل The Stock Adjustment Os >i‏ 
Model‏ نفترض مثلا حالة التوازن على Gall‏ الطويل مع وجود كمية من رأس ا ال 
oy rt!‏ تستعمل للحصول على كمية من الإنتاج في ظل التقدم العلمي السائد و سعر 
الفائدة و للتبسيط AT‏ نفترض المستوى من رأسمال يساوي ҮР‏ و هو دالة حطية لمستوى 
الإنتاج X,‏ وفق النموذج التالي: 
Y? =a+ ВХ, +e,‏ 
وأن العلاقة بين المستوى الفعلي للمتغير التابع و المستوى المرغوب تعبر عنها رياضيا 
كما يلي: 
وولح Y, -Y,,2 À‏ 
حيث A‏ تعبر عن معامل التعديل Coefficient of Adjustment‏ مع 0<4<1 ui‏ 
Y, - ۲,‏ هو التغير الفعلي و ,۲ - YA‏ التغير المرغوب. 
تتضمن هذه المعادلة الحركة ا حزئیة من موقع الأساس А‏ إلى الموقع الأمثل. كلما كان 
А‏ يقترب من الواحد» كلما كبر التعديل في الفترة الحارية. بدمج المعادلتين الأخيرتين» 


نحصل علی: 
( ا بع + Y,-Y,, =A(a+ BX,‏ 

Y, -Y,, 70+ ABX, + Ae, - AY, | أي:‎ 

Y,-Y,, -< ,2ر1 + مل‎ + Ae, — АҮ, | وعليه:‎ 
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Y, - )1- ی7(‎ +۸۷“ ABX, + Ae, و في الأخیر نحصل علی:‎ 
إذن لدينا:‎ u, 2 46, و‎ 6-1-2 B S AB cf - ۸۷ نضع‎ 
Y, = фҮ, + By + B, X, +u, 

یمکن استعمال طريقة المربعات الصغرى العادية لتقدير معا م هذا النموذج. 
2.3.1. نموذج التوقعات المكيفة The Adaptive Expectation Model‏ 

في هذا النموذج» قيم المتغير التابع Y,‏ دالة تابعة لقيم المتغير المستقل المتوقعة» حيث: 

Y =a+ ВХ? +e, 

حيث ХР‏ هي القيمة المتوقعة للمتغير المستقل. 

على سبيل ا ثالء الإنتاج في مؤسسة ما دالة تابعة للقيم المتوقعة للمبيعات أو كمية 
النقود دالة تابعة لسعر الفائدة المتوقع. لا يمكن استخدام هذه المعادلة مباشرة للتقدير لأن 
7 غير معلومة أي لا تتوفر عنها بيانات و عليه فلا بد من تحقق بعض الفرضيات 
المتعلقة بصياغة التوقعات و الفرضية العامة هي التوقعات المكيفة و التي تعرف رياضيا وفق 
العلاقة التالیة: 

X? -XP AE =x" 

حيث تشير A‏ إلى معامل التوقع Coefficient of Expectation‏ مع AXI‏ > 0. 
تعرف هذه الفرضية بفرضية التوقع المتطور Progressive Expectation‏ أو فرضية تعلم 
الخطأ .Error Learning Hypothesis!‏ 

تبين المعادلة الأخيرة أن التوقعات تتكون من الأحزاء التي تضيفها A‏ كل فترة زمنية 
إلى أن تسد الثغرة بين القيمة الحالية للمتغير و قيمته المتوقعة سابقا. هذه المعادلة يمنك 

X? = AX, + )1- 21 
X? = AX, + )1- A)X,, + 2)1- Ay ×, و بنشر ها نحصل على: ...+ ر‎ 


1۔ اقترح هذه الفرضية JS‏ من )1956( Gagan‏ و )1957( Friedman‏ 
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X? =a) 0-AYy X,, : أي‎ 


i-0 


نعوض X7‏ في المعادلة ,€ + ВХ?‏ + يم = Les CY,‏ على العلاقة التالية: 


Y, - +ع‎ ВАУ (1-4) X, , + بع‎ 


i-o 

و التي تعبر عن نموذج التخلف الزمني ا متدرج حیث تحویل كويك Koyck‏ يسمح 
بكتابته على شكل انحدار ذاتي: 

Y, = Aa + ABX, + )1- AY, , +[e,--Ve,, | 

يعكن تقدير نموذج الانحدار الذاتی في حالة الارتباط الذاتی بين الأحطاء من الدرحة 
الأولى حيث نحصل على مقدرات لكل من 6d‏ © و /. 
Ju‏ 3: 

et‏ معطيات المثال 1 على معدلات الفائدة قصيرة و طويلة الأحل. نقدر نموذج 
الانحدار GIL‏ من الدرجة الأولى مع وجود ارتباط 3\5 بين الأخطاء (طريقة Hidreth-‏ 
(Lu‏ : 

Y, 24.544 0.27Y, + 0.09 X, 
(3.92) (2.63) (2.50) 


R? =0.65, n-28, DW =1.79, p=0.58 


421-027 = 0.73 
Ê = 0.09/0.73 = 0.12 Lo 
۵ = 4.54/0.73 = 621 


و عليه نموذج التصحيح (التعديل) الحزئي المقدر هو: 

Y? =6.21+0.12Х, 
Y cY,0730 =¥,4) مع:‎ 
أما نموذج التوقعات المكيفة المقدر هو:‎ 


Ê =6.214+0.12X? 
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ХР - ХР, =0.73(X, - X7.) مع:‎ 


2. النماذج غير الخطية 

لقد افترضنا أن شكل العلاقة التي رغبنا في تقديرها هو الشكل الخطي» ففي الحقيقة 
الشكل الخطي يعد شرطا مقيدا جدا وعادة ما تقترح النظرية الاقتصادیة أو شكل انتشار 
النقط المشاهدة أن العلاقة بين المتغيرات غير خطية. و التساؤل هنا كيف يمكن التعامل مع 
العلاقات غير الخطية؟ هناك نوعان من النماذج: نماذج غير خطية یمکن تحويلها إلى شكل 
خطي و نماذج غير خطية لا يمكن تحويلها إلى شكل خطي. 

1.2 التحويل الخطي للنماذج غير الخطية: 

قبل تقدير العلاقة بین المتغير التابع و المتغيرات المستقلة» يجب УЙ‏ البحث عن أنسب 
الصيغ الرياضية التي даў‏ عن هذه العلاقة تعبيرا دقيقا ولتحقيق ذلك يجب التعرف على 
الشكل البياني الحقيقي للعلاقة بين المتغيرات» ويتم ذلك بواسطة النظرية الاقتصادية أو 
الدراسات التطبيقية السابقة أو الرسم البياني للمتغير التابع وكل متغير مستقل على حدا ثم 
احتيار أنسب الصيغ الرياضية التي تتلاءم مع الشكل GUN‏ الحقيقي للعلاقة محل الدراسة. 
مثال 4: 

لنأحذ مثالا عن دالة كوب-دوغلاس التي تعطي العلاقة بين الإنتاج و عوامله» jsb‏ 
عينة من 25 مؤسسة لتقدير الإنتاج بدلالة العمل L‏ و رأس КОШ‏ المعطاة بالعلاقة 
التالية: 

ОС Е. i=1, 2,....‚ 25 

حيث ,ع : الخطاً العشوائي 

تعتبر هذه الدالة غير خطية من حيث المعالم لکن يمكن تحويلها إلى شكل حطي و ذلك 
عن طريق التحويل اللوغاريتمي. النموذج المراد تقديره هو كالتالي: 

In Q, =Inf, + B, In K; + B, رط صا‎ + Ine, 


О; =b; + BK; + BL, té; 
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Dependent “апаа: LOGG 
Method: Least Squares 
Date: 05/2409 Time: 03:09 
sample: 1 25 

Included observations: 25 


Loc‏ و × هما المتغيران المستقلان و OP‏ المتغير التابع Li‏ ,م فهو الخطأ 
العشوائي. نستعمل طريقة المربعات الصغرى لهذا الغرض» فنحصل على النتائج التالية 


:Eviews 5.0 باستعمال‎ 


Variable Coefficient Std. Error — t-Statistic Prob. 

C 2480/12 0.126732 198270423 0 

LOGL 0.257304 0.026905 8.538866 0.0000 

LOGE 0.640170 0.054761 18.416198 0.0000 
R-squared 0.941473 Mean dependent var 4375637 
Adjusted R-squared 0.936152 3.0. dependent var 0.365297 
5.E. af regression 0.092304 Akaike info criterion -1.815283 
Sum squared resid ٥.1874400 Schwarz criterion -1 669028 
Log likelihood 25.69117 F-statistic 175.8458 
Durbir-VYatson stat 2.545210  Prab(F-statistic] 0.000000 

الشكل رقم (1): التمثیل البیانی للقيم الحقيقية و المقدرة مع بواقي التقدير 


Residual 


Actual 


Fitted 
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نلاحظ أن للنموذج قدرة تفسيرية عالية جدا OV‏ لوغاريتم العمل و لوغاريتم رأس 
JUI‏ يفسران لوغاریتم الإنتاج بنسبة 93.61% و هذا ما نلاحظه من خلال الشكل d)‏ 
حيث أن الإنتاج المقدر يقترب من القيم المشاهدة. يمكن التأكد من ذلك باستعمال 
إحصائية فيشر التي تساوي إلى 176.94 فهي أكبر تماما من القيمة الحرحة لتوزيع فيشر 
بدرحتي حرية 2 و 22 و هذا يعني ЫЙ‏ نرفض الفرضية و[ . إضافة إلى ذلكء ДЫ‏ 
النموذج معنوية إحصائية أي تختلف كلها معنويا عن الصفر بنسبة دلالة 5% باعتبار أن 
إحصائيات ستيودنت أكبر تماما من القيمة ا حرجة لنفس التوزيع بدرحة حرية 22: 
fou. = 2.070‏ الإنتاج القدر يكنب كما يلى: 

253 001حر وو 11 - О,‏ 

حيث يتم حساب الثابتة المقدرة كما يلى: 11.94- 24907 = Ê,‏ 

هناك أشكال أخرى من النماذج منها دالة القطع المكافع حيث أن النموذج ist‏ 
الشكل 1=1,.....,۸ ,بع + 8×7 + ,×6 + ,6 = Y‏ فهي Jb‏ خطیة Jy Y . J‏ 
X a À‏ أي \Й‏ غير خطية بالنسبة للمتغيرات و خطية بالنسبة للمعالم» فعلى سبيل 
ا مثال التكاليف الكلية دالة تابعة للإنتاج حيث: 

TC, = B, + О, + BO? +E, ...ادا‎ 

حيث TC,‏ التكاليف الكلية و ,0 Li coy‏ ,م فهو الخطأ العشوائي. فيكفي إذن 
2.2. طرق تقدير النماذج غير الخطية التي غير قابلة للتحويل إلى JSS‏ خطي 

هناك بعض النماذج غير الخطية» من المستحيل تحت فرضيات معينة تطبيق طريقة 

1 : 

المربعات الصغرى. نستعمل تقنيات أخرى للتقدير مهما يكن نوع الخوارزمية المستعملة . 

بمکن تحويل هذه النماذج إلى الشكل الخطي عن طريق نشر تايلور Taylor‏ وذلك 
بإعطاء قیم ابتدائیة للمعا مغ ويتم تقديرها عن طريق تكرار العملية iteration‏ تستخدم 


1- لمزيد من التفاصيل أنظر 10 Greene, W.H. (2000), chapitre‏ 
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طريقة المربعات الصغرى على المعادلة التي تم تحويلها إلى شكل des‏ من dei‏ تقدیر 
معاملات حديدة. تسمح هذه الأخيرة عن طريق نشر جدید محدود بتحويل خطي جدید 
يتم إيقاف العملية عندما تكون المعاملات ساكنة نسبيا من مرحلة إلى مرحلة أخرى. 

لكي تكون هذه الطريقة فعالة» ينبغي أن تكون القيم الابتدائية للمعا م قريبة من القيم 
المثلى. إذا لم تكن О MIS‏ التقدير غير حيد أي لا d> y‏ تقارب Convergence‏ 

لیکن النموذج غير الخطي التالي: ,م8 +(,1)/ = ۲ حيث X‏ هي مصفوفة 
المتغيرات المفسرة بعدها (1+/,7) و شعاع لمعالم ذو بعد 1+ /. 

في ظل الفرضيات الأساسية الكلاسيكية للنموذج» يمكن إیجاد مقدر لشعاع UM‏ و 
ذلك بتصغير بحموع مربعات البواقي: 

-Alb -A‏ ,| =22= رم)ى 
لدينا 1+ مشتق جزئي من الدرجة الأولى: 


gg og. Di ا‎ 
FB) FOP) 
2% of, 
0 PGB) AP) 
of, OB, 


لتكن Z(BO)‏ هذه المصفوفة ا حسوبة من أحل القيم الخاصة ل . В) B‏ - ).ثم 
باستعمال نشر محدود لتايلور بجوار BO‏ کن تقريب المشاهدة: 


x x x а) Of (x, , В) 5 Of (x, , В) _ RQ) 
ГВ) 0 ДЕ "FEX т |, В") 
Ty بعبارة‎ 


0 B=p 


ЛОХ, В) f Oc 8?) zogy(g - p" ) 
Y s fx, B?) ZBO - 9م‎ )+є 03) 
Y = f(X,8)+Z(B)B-Z(B°)B + أي: ع‎ 
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نضع: Y (80) Y - f(X,p?)« Z(8?)g?‏ 
نستطيع من خلال العلاقة الأخيرة أن نقرب النموذج غير الخطي إلى شكل Des‏ 
Y(g?)- 7(8%)8 +‏ 
یمکن تقدير معلم هذا النموذج الخطي كما يلي: 
p? =|Z(B°) 2089) ZB) TB")‏ 
рву в ве 74.8]‏ "8 = 

والذي be‏ أيضا قيم حديدة للشعاع PO‏ =8 ويمكن مواصلة عملية البحث عن 
القيم المثلى لشعاع AU‏ إلى pale‏ إعادة» فنلاحظ سكونا نسبيا للمعاملات المقدرة: 
p= В = Be‏ 

تحدر الإشارة إلى أن طريقة التقدير ا تبعة لا تكون فعالة إلا إذا LSE‏ من اختیار القيم 
الابتدائية للمعاملات بشكل ممتاز وفق النمذجة الاقتصادية و المعطيات. 
مثال 5: 

المطلوب دراسة العلاقة بين الاستهلاك C, due y!‏ و الدعل ال متاح Y,‏ خلال الفترة 
الممتدة من الفصل الأول لعام 1947 إلى غاية الفصل الثالث من سنة 1995 و فق النموذج 
التالي: 


C, =a, +а Үр? +E, 
و عليه يتم تقدير معا م هذا‎ de KO نلاحظ أن هذه العلاقة لا يمكن تحويلها إلى‎ 
نتائج‎ .Gauss-Newton النموذج بطريقة المربعات الصغرى غير الخطية اعتمادا على تقنية‎ 
RATS 5.04 ès, التقدير تظهر في مخرحات‎ 


1> تم تقريب النموذج غير الخطي coll‏ دالة خطية باستعمال خوارزمية Gauss-Newton‏ والتي تعتمد غلئ النشر 
المحدود لتایلور۔ 
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Nonlinear Least Squares - Estimation by Gauss—-Newton 

Convergence in 41 Iterations. Final criterion was 0.0000042 > ٣ك‎ 
Dependent Variable C 

Quarterly Data From 1947:01 To 0723 


Usable Observations 185 Degrees of Freedom 192 
Centered Ritz 0.999019 Е Bar **2 0.999009 
Uncentered R**2 0.999841 T x R**2 194.969 
Mean of Dependent Variable 1974.4145752 
Std Error of Dependent Variable 5870.2600021 
standard Error of Estimate 27, 3989774 
Sum of Squared Residuals 144155,16055 
Regression Е (2,192) 97763.0676 
Significance Lewel of F 0۸0 
Durbin-Watson Statistic 0.597396 
Variable Coeff Std Error T-Stat Siunif 
17755555555 ERE ERE ERE ERE ERE E КККК CC E EE E ERE E ERE 
1. للش‎ 256.33157074 16.71196748 15.33830 0 
2. 2ه‎ 07 0.021093505 3.25335 0.00000000 
3. Д2 1.17995069 0.01263515 23.385638  0.00000000 


النموذج المقدر يكتب كما يلي: "0.197 +256.33 = C,‏ 03 يمكن قبول هذا 
النموذج إحصائيا معتمدا على النتائج المتحصل عليها (للمعالم معنوية إحصائية» للنموذج 
قدرة تفسيرية عالية جدا) إلا أن هناك ارتباط ذاق بين الأخطاء و هذا ما نلاحظه من 
خلال إحصائية دربين-واتسون و عليه لا بد من تصحيح النموذج من الارتباط الذاتي. 
نذكر فقط أنه لتقدير هذا النوع من النماذج استعنا بالبرنامج التالي: 
HONLIN AO A1 Az‏ 
FRML COMSFRHL © = АП + AL*YD** he‏ 


COMPUTE АП=А1=Дд=1.П 
NLLSí(FEML-CONSFRML,ITERS-50] C 


3. مدخل إلى الانحدار اللا معلمي 

يعتمد هذا النوع من النماذج على تقنيات حرة "لا معلمية" فهي لا تفترض وحود 
عائلة نماذج بل ترتکز على الفكرة "أترك المعطيات تتکلم وحدها" " Let the data speak‏ 
"for themselves‏ عرف الإحصاء غير المعلمي تطورا كبيرا في الآونة الأحيرة و لا سيما 
في دراسة العلاقات الاقتصادية حيث لم يستخدم في السلاسل الزمنية إلا في بداية 
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الثمانينات” . مبدأ هذه الطريفة يتمثل في دراسة معالم تمركز أو تشتت التوزيع الشرطي 
للظاهرة .X =x yell Lle Y‏ 

يتم اختيار هذا الطريقة عند تعميم الانحدار غير الخطي المعلمي» فعندما تكون هناك 
صعوبة في اختیار الشكل الملائم للنموذج غير ا خطيء نستعين بتقنيات حرة لتقدير الظاهرة 
الاقتصادیة معتمدا على المتغيرات المستقلة. إضافة إلى AUS‏ التقدير غير المعلمي للانحدار لا 
يعتمد على أي معلم أي لا يتعلق الأمر بتقدير شعاع معالم ذي بعد محدود بل عدد المعالم 
المراد تقديرها غير منتهي . 
3 . تقدیر التوقع الرياضي الشرطي بطريقة النواة 

لنعتبر النموذج غير الخطي التالي: 

Y, = /(Х,)+, 

حيث Y,‏ للتغير لمر أو التابع و LA e X,‏ بر أو امس m‏ و بع الخط L‏ 
العشوائي الذي يحقق الفرضيات الكلاسيكية للنموذج. 

us‏ المتغير ,م الخطأ في تفسير dus CY,‏ يمكن كتابته انطلاقا من العلاقة 
Y, ЈОХ)‏ = ,6 ویرجع سبب وجود الخطأ العشوائي إلى إهمال بعض المتغيرات المستقلة 
التي یمکن أن تؤثر على المتغير التابع في النموذج أو الصياغة الرياضية غير السليمة أو 
حدوث lle‏ في كل من تحميع البيانات وقياس المتغيرات الاقتصادية. إذن يكون المتغير 
التابع دالة غير خطية Y)‏ معلمية) للمتغير المستقل مضافا إليه حد الخطأ. 

يتم تقدير هذا النموذج بطريقة تسمى بطريقة النواة .Kernel method‏ أدحلت هذه 
الطريقة لأول مرة من طرف )1956( Rosenblatt‏ لتقدير دالة الكثافة ثم أحذت ثانية من 
طرف )1964( Nadaraya‏ و(1964) Watson‏ لتقدير دالة الانحدار. ا حدف إذن هو 
تقدير 5)7 |(× = X‏ انطلاقا من الزوج (,16,,7) . 


Härdle (1990) «Bosq et Lecoutre (1982) أنظر‎ -1 
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لیکن بر القانون الذي يخضع له الزوج fi (X,Y)‏ مقدره المعرف بالصيغة: 
ون قانون X‏ و 0 مقدره المعرف كما يلي: 


نفترض أن للمتغير X‏ دالة gx 0 BLS‏ يمكن كتابة f(x)‏ كما يلي: 
du(x, y)‏ 
io‏ 
g(x)‏ 
(x)= fydu у) e»‏ الدالة f(x)‏ تكتب على الشكل: 


_ 9x) 
F(x) 20) 


LUS р.) фав. SE ААШ كير‎ cli مرف‎ 


المقدر الدالي f(x)‏ هو مقدر بطريقة al gill‏ يخرف eg‏ کیا Oh‏ 
n x—X. n XX.‏ 5 
VK | K‏ >= 
کی رہ jo-Yxs(‏ 
حیث ,۸ تسمی بالنافذة Bandwidth‏ أو معلم التمهيد و هو العنصر ا حدد لنوعية المقدر 


فهو يعبر عن متتالية حقيقية موجبة تؤول إلى الصفر لما حجم العينة يؤول إلى ما لا AM‏ 
K() Li‏ تسمى بالنواة و التي تحقق الخصائص التالية: 


1- و يسمى أيضا بمقدر .Nadaraya-Watson‏ 


=50= 


lim | K (u)| = 0 


fu] 


[m > oo 


—00 


sup|K (u)| > © 
ueR 


[када = 


—o0 


يعتبر هذا المقدر ممهدا خطيا يعتمد على الاحتيار الأمثل للنافذة эда uM h,‏ درجة 
التمهيد للمقدر حيث أثبت بعض الإحصائيين من خلال الحاكاة أنه إذا كان эде‏ 
المشاهدات المستعملة تتزايد» فان قيمة النافذة تتناقص. إضافة إلى ذلك» كلما كبرت ch,‏ 
كلما صغر التباين ولكن مقدار التحيز يزداد. adeg‏ نختار نافذة Git‏ التوازن بصفة 
Чай» salah oa lee‏ سو“ 

إذا كبر حجم العينة» فقيمة النافذة تتناقص و يكون تقارب f‏ نحو گر بنسبة احتمال 
أمثلا. من أحل [1/5,1] ع © لكل نقطة استمرارية o?(x)‏ من أحل xeR‏ حيث 
Lue . g(x) <0‏ مه ج сп‏ لدينا: 


^ 


FES уа) 
Jn, (70-70) [o 2 | | 


من أجل a e[1/2,1]‏ لكل نقطة استمرارية (x)‏ 07 و من أج xeR‏ حي ث 


.2g(x)»1-«‏ عندما م — си‏ لدينا: 


nh, 9- £09) ма шо.) 


'28(х)- (1-а) 


مع C= [K^ (dx‏ 
یمکن إذن تقدير تباین القانون الطبيعي امحدود» فالتباين الشرطي g^ (x)‏ المقدر بطريقة 
Nadaraya-Watson‏ يعطى على الشكل التالي: 


Chikhi (2001), p. 89 أنظر مثلا‎ -1 
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23. . ہے -× و‎ 2 
ó = | 0 y 70 


هناك طرق cel‏ باستعمال طريقة النواة منها الانحدار كثير الحدود ا حلي Local‏ 
Polynomial Regression‏ و الذي يستخدم طريقة المربعات الصغرى المبوبة Weighted‏ 
Least Squares‏ فهي طريقة aglia‏ لطريقة النواة و التي من UE‏ يتم تحديد الأوزان 
المناسبة Fatal‏ 

في الواقع الاقتصاديء المتغير Y,‏ لا يفسّر فقط بمحدد واحد و UD‏ قد يتأثر بمجموعة 
من العوامل الخارحية و لهذا ينبغي إدماج جميع العوامل المؤثرة في الظاهرة لكي يكون 
التحليل كاملا. في بعض الأحيان» تكون العلاقة بين الظاهرة الاقتصادية و Bloat‏ أو 
بعض lout‏ غير خطية Le‏ یستوجب إيجاد شكل العلاقة الذي یربط هذه المتغيرات و 
لكن من الصعب تحديد شكلها و عليه يتم اختيار الأسلوب اللامعلمي لتعميم هذه 
العلاقة. نقترح قي هذه الحالة نوع من النماذج وهو الشكل غير الخطي التجميعي التالي: 

Y =с+/(Х„)+/,(Х„)+..+ ,كر‎ (Ay) + بع‎ 

نلاحظ أن Y,‏ مشروح من طرف k‏ متغير مُفسّر و لا يمكن للمتغيرات ال / أن تفسر 
Y‏ بشكل تام لأنه لا loe‏ غالب الأحيان حصر كل الظواهر المؤثرة على Y‏ لذلك 
يدرج الخطأ العشوائي ,م الذي يتضمن كل المعلومات التي لا تقدمها المتغيرات المفسرة. 


يتم تقدير النموذج أيضا باستعمال طريقة النواة اعتمادا على أسلوب Nadaraya-‏ 
Watson?‏ 


1- لمزيد من التفاصيل و التدقيق أكثر لهذه الطریقة أنظر )1979( Cleveland‏ و )1995( Mays‏ 

2- نظرا للتعقيدات الجبرية للصيغ الرياضيةء يمكن للقارئ التعمق أكثر في هذا النوع من المقدرات وذلك بالنظر إلى . 
Hastie, T, Tibshirani, R and Freedman, J. s Bowman, W and Azzalini, A. (1997)‏ 
)2001(. 
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2.3 منهجية اختيار ДАМ‏ 


في التقدير اللامعلمي» يعتبر التبويب مهم OY‏ طرق التقدير تعتمد cade‏ حيث الأوزان 
تعرف رياضيا كما يلي: 


Xx, 4 хел, 
пок) 


وهذا يعني أن مقدر Nadaraya-Watson‏ يسمح بتقدير دالة الانحدار. السؤال الذي 


نطرحه: كيف يتم تحديد النافذة واحتيار النواة؟ 

сЕрапесћпікоу النواة الطبيعية»‎ цел بالنسبة للنواة» هناك أنواع كثيرة من النواة‎ uf 
الثنائية». .)2 لعل أشهر هذه الأنواع:‎ «А.М المثلثية»‎ 

K(u) = a-u <1) : Epanechnikov نواة‎ — 

K(u) = Or)" Е :Gaussian Kernel الطبيعية‎ 51 JI - 

К(и) = (1-|и\)(Т1(и| < D) — :Triangular Kernel al النواة‎ — 

К(и)= ۷۷۷ <1)) ‘Rectangular Kernel النواة المستطيلة‎ - 

یمکن القول أن النواة الطبيعية ھی الأكثر استخداما في التقدير WY‏ تعطى أوزانا مهمة 
للمتغير Х,‏ القريب من ,¥ . استخدام الأنواع الأحرى من النواة LA‏ استخدام نافذة 

يعد اختيار معلم التمهيد "النافذة" لأي مقدر غير معلمي مشكلة بالنسبة للإحصائي. 
تطبيقياء يمكن الحصول على القيمة المثلى للنافذة بالتوفيق بين التباين و مقدار التحيز و يتم 

1 ; е 

ذلك بصغير معيار يسمى بدالة » Cross Validation‏ » الذي يعرف رياضيا كما يلي : 


cV(h) = у охь) 


Hárdle (1990) أنظر‎ -1 
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مال 6: 
نختبر هذه الطريقة على متغير مصطنع (عن طريق محاكاة). عدد مشاهدات هذه 
السلسلة 1000. لنعتبر السلسلة غير الخطية المعرفة كما يلي: 
270/7 = وم 
Y,=sn@+é,, €, > N(0, 0.05)‏ 


نقوم بحساب më‏ تلفة للنافذة h,‏ بطريقة .Cross validation‏ ترتكز إذن هذه 
الطريقة على حساب النافذة و التي تصغر معيار Cross validation‏ من أحل كل نواة. 
النتائج تظهر في الحدول التالي: 


الجدول (4): تقدير النافذة و Cross Validation i>‏ بطريقة النواة 


Kernel form النواة‎ Je 


be . 
dii Triangular 2) | Epanechnikov | Gaussian الطبيعي‎ 


Rectangular 


CV h CV h CV h CV h 


n n n n 


0.2946 | 0.005 | 0.3104 | 0.005 | 0.2703 | 0.005 | 0.2792 | 0.005 


0.2759 | 0.010 | 0.2836 | 0.010 | 0.2619 | 0.010 | 0.2669 | 0.010 


0.2587 | 0.05 | 0.2603 | 0.05 | 0.2658 | 0.05 | 0.2596 | 0.05 


0.2588 | 0.075 | 0.2589 | 0.075 | 0.2882 | 0.075 | 0.2654 | 0.075 


0.2683 | 0.015 | 0.2742 | 0.015 | 0.2590 | 0.015 | 0.2625 | 0.015 


0.2626 | 0.020 | 0.2690 | 0.020 | 0.2585 | 0.020 | 0.2605 | 0.020 


0.2601 | 0.035 | 0.2626 | 0.035 | 0.2599 | 0.035 | 0.258 | 0.035 


0.2594 | 0.08 | 0.2589 | 0.08 | 0.2945 | 0.08 | 0.2672 | 0.08 


0.2589 | 0.065 | 0.2592 | 0.065 | 0.2700 | 0.065 | 0.2624 | 0.065 


—154- 


الشكل رقم (2): تقدیر الانحدار بطريقة JI‏ 81 


نواة طبيعية نواة Epanechnikov‏ 


O observed C me O filed O observed O ме Û М 


00 16 32 48 64 


O observed C ue O № 
О observed Û tue Û fied 
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قمنا بتقدير الانحدار غير المعلمي 3 . Y‏ على م بطريقة Nadaraya-Watson‏ الذي 
يرتكز أساسا على التمهيد باستعمال النواة معتمدا على تقدير التوقع الرياضي الشرطي. 
العنصر المحدد لحودة المقدر هو الاختيار الأمثل للنافذة. يظهر جلیا من خلال الشكل 
الموضح أعلاه أن القيم الحقيقية و الفعلية تنطبق تقريبا أي تتقارب فيما بينها كما يبدو لنا 
أيضا أن كل أنواع النواة المستخدمة هنا تعطي نفس النتائج. 

نلاحظ أن للنموذج (باستعمال النواة الطبيعية) قدرة تفسيرية 0.6425 = А?‏ و بواقي 
التقدير المبينة قي الشكل )3( مستقلة ذاتيا حيث إحصائية دربين-واتسون تساوي 2.03. 


الشكل رقم (3): بواقي التقدير (النواة الطبيعية) عند 0.035 = h,‏ 


۷ 
1 


- 50 100 150 200 250 300 350 400 450 500 


نقترح الآن النموذج غير الخطي التجميعي التالي: 
(X5) 8,‏ وك Y, = (Х„)+‏ 
X, =sn@‏ 
X,,-coso‏ 
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لتقدير الانحدار المتعدد لتغيرين» يكفي Y, 4X‏ على Xa, X,‏ باستخدام النواة 


الشكل رقم (4): تقدير الانحدار المتعدد بطريقة النواة AN‏ 


Kernel Regression Result 


1.00 s 
n 0 a oo du 
n оо 00 oF o jg 
0.75 - oe i nk iG ооо р 2 Tp 
n 
a O n п 
0.50 -| uw LN" D SR 
9 E an À п 5 لق‎ 5 a n 
0 
0.25 4 5 D ہے‎ om مع‎ a Е où 
mp о B n o о а 
ofo a o = H Е a 
0.00 un p D n 0 0 
oo o ù n H 5 5 a 
P Xo ee mooo n 0 o оњ 0 
-0.25 o o 2 ا‎ a 
| 0 o ہا‎ бащ B ы 
[m] 
oe TEO g ١ 2° ы пор © 
0.50 & oo P = B 
TM. Da п 0 D ng = o ЕР 
m B 0 
B n Pg 
-0.75 o o go m ت88‎ 2 n a 
a ng © B n B nn 
106 Ее сы Sua "ш گے‎ ag ظ‎ 
"L T 
-1.0 -0.5 0.0 0.5 1.0 
observed true fitted 


حيث تم „дй‏ النموذج باستعمال نافذة تساوي 0.10 يمكن القول أن الاختيار الأمثل 
للنافذة يصمن سرعة تقارب مثلى. لتقدیر هذا النوع من النماذج استعنا ببرنامج RATS‏ 
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لاختیار النافذة المثلى» نقوم بتصغير معيار :Cross validation‏ 


سرچ ات 


declare vector[series] yHat vec[T) 
compute [vector] bandwidth vec = ||0.005,0.01,0.05,0.075,0.015,0.02,0.035,0.08,0.065| | 
do 11=1,9 
Bkernregikernel-gaussian,bandwidth-relative] v / yHat vec[ii) eps 
Hw 
8 bandwidth vec (ii) 
display "relative bandwidth:" 8.888 bandwidth үес (11) $ 
م"‎  cross-valuation function:" #.##8#8# tcv 
end do 
Scatter (header="Kernel Regression Results",$ 
subheader="with different bandwidths", $ 
style-dotline,key-below,klabel-||"observed","h-,5i","h-15","h-55"||] à 
Wy fil 
и yHat vec(1) / 4 
и yHat veciz] م‎ 6 
w yHat vec(3] / 2 


SH: CHR CHE CH: 


نقدر الانحدار على النافذة المثلى» مثلا باستعمال النواة الطبيعية: 


Bkernregíkernel-gaussian,bandwidth-relative)] yv / vHat resids 
How 
# 0.035 


ul‏ بالنسبة للانحدار المتعدد: 


dkernreg (kernel=triangular,bandwidth=relative) z / zHat eps 

# xTrue  yTrue 

# 0.10 0.10 

Scatter (header="Eernel Regression Result",style-dots,$ 
hmin=-1.0, hmax=1.0,vmin=-1.0,vmax=1.0, $ 
key-below,klabel-||"ohserved","true","fritted"||] 3 

Я xTrue z # 1 

Я xTrue zTrue / z 

# xTrue zHat م‎ 4 
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aea oaa 
Talai إلى‎ JS ae 
المعادلات الانية‎ 
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مدخل إلى نماذج المعادلات الآنية 


في الفصول السابقة» كان التقدير مقتصرا على النماذج الاقتصادية المكونة من А Solas‏ 
واحدة تحوي متغيرا تابعا واحداء وقد تحوي العديد من الم تغيرات AM‏ تقلة. في ج ال 
الاقتصاد یوجد نماذج تتألف من عدة معادلات يجمع بينها تأثير مشترك بواسطة المتغيرات 
المتضمنة في النموذج. معظم تطبيقات الاقتصاد تتكون من العديد من المع ادلات ال تي 
تنتمي إلي نظام متداخل. من أهم النماذج في الاقتصاد نموذج العرض والطلب حيث ي تم 
تداحل تحديد السعر والكميه بين النموذجین. فمثلا لدراسة الطلب على سلعة ما بج ب 
دراس . ة العرض نظرا لتداحل النموذحين معا. في المعادلات الآنية» SEY‏ تطبي سق 
طريقة المربعات الصغرى العادية OY‏ المتغيرات المستقلة قد تتضمن متغيرات تابعه ويوج د 
ترابط بين المتغيرات والخطأ العشوائي مما يؤدي إلى الحصول على مقدرات متحيزة. لذلك 
يتم استخدام طرق أخحرى للتقدير منها طريقة المربعات الصغرى على مرحلتين أو المربعات 
الصغرى غير المباشرة بدلا من المربعات الصغرى العادية. 

في هذا e hail‏ نقوم بدراسة المعادلات الآنية و ذلك باقتراح طريقة لتق دير مع الم 
الشكل الميكلي و دراسة ا خصائص الإحصائية للمقدرات و بعد ذلك سنتطرق إلى مشكل 
التمييز و اختبار الآنية. 

1, أمثلة على نماذج المعادلات الآنية: 
1.. فموذج العرض والطلب: 

كما هو معروف فان سعر السلعة والكمية المباعة تتحدد عن طريق التفاعل بين منحنى 
العرض والطلب للسلعة. للتبسيط» نفترض أن منحنيات العرض والطلب خطيه وبإض BL‏ 
المتغير العشوائي يمكن كتابة المعادلة كما يلي: 


دالة الطلب: Qu =Q +P +E,‏ .0 > يبه 
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دالة العرض: ,=+ B>0, O,=B +PP,‏ 
التوازن: Q, = Q,‏ 
,© : الكميه المطلوبة في الفترة الزمنية t‏ 
,© : الكميه المعروضة في الفترة الزمنية /. 
2: سعر السلعة في الفترة الزمنية 1. 
بع : Ш‏ العشوائي. 

نلاحظ أن J‏ . م و 0 تأثير متبادل فمثلا المتغير العشوائي ,ع يتغير بسبب التغير في 
المتغيرات التي تؤثر على © مثل الدحل» الثروة و الذوق» فينتقل منحنی الطلب إلى dei‏ ى 
إذا كانت موجبة والى اليسار إذا كانت ,يم سالبة» أي انتقال المنحنى يؤدي إلى تغير قيمة 
P‏ و @. وكذلك إذا تغيرت ,رع ( تغير سعر poke‏ الإنتاج» تغيرات في التقنية...الخ) 
ستؤدي إلى انتقال منحنى العرض مسببة في تغير Р‏ و © بسبب الارتباط المتداحل ب ين 
«P‏ © و,ج. في لمعادلة الأولى P‏ و 0 و ,رع و Р‏ لمعادلة الثاني 3. ل ذلك لا 
يمكن تطبيق المربعات الصغرى العادية بسبب عدم تحقق فرضيات الاستقلالية بين المتغيرات 
المفسرة والمتغير العشوائي. 


2.1 نموذج السعر و الأجور: 
لیکن نموذج فیلیب للأجور والنقود والسعر المعرف رياضيا كما يلي: 
بع + W,=a,+a,UN,+a,P‏ 

y + BW, + BR, + BM +E,‏ = بط 

W,‏ معدل التغير في الأحور 

UN,‏ : معدل البطالة 

2 : معدل التغير في الأسعار 

,۸ : معدل التغير في تكلفة رأس JU‏ 

M,‏ : معدل التغير في الأسعار لعناصر الإنتاج المستوردة 
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#: الزمن 
وق اف Ëy‏ هي المتغيرات العشوائية. 
حيث أن تغیر Р‏ يدحل في معادلة الأحور والمتغير 7 يدحل في معادلة السعر» M‏ يعني 
أن المتغيرين ثنائي التأثير. بناء على ذلك تكون المتغيرات المستقلة مرتبطة م ع اأ تغيرات 
العشوائية Le‏ يؤدي إلى عدم تحقق الفرضيات الخاصة ب طريقة المربعات الصغرى العادية و 
لا Se‏ تطبيقها لتقدير النموذج. 
1. نموذج كينيز لتحديد الدخل: 
لنعتبر النموذج الاقتصادي الكلي المكون من ثلاث معادلات: 
<a, <1‏ 0 ريع + Û, =a) +a,‏ 
Ey‏ + أرط + رق = I,‏ 
Ү,=С,+1,‏ 
: الاستهلاك الإجمالي في الفترة / 
,7 : الاستثمار الإجمالي في الفترة / 
Y,‏ الدحل الوطني في الفترة / 
,€ و ,رع هي المتغيرات العشوائية. 
نلاحظ أن الدحل يفسر الاستهلاك أي يظهر كمتغير مستقل في المعادلة الأولى أما في 
المعادلة الثالثة يظهر كمتغير تابع و هذا يعني أن المتغيرين ثنائي التأثير. من جهة أخری؛ 
هناك استقلالية تامة بين Y,‏ و є,‏ في معادلة الاستهلاك و هذا ما يتناقض مع معادلة 


1 


التوازن» حيث أنه إذا قمنا بتعويض ,© و T,‏ ما يساويهما في المعادلة الثالثة» نحصل على 


ما يلى: 
bY, i +E,‏ + رط Y, =a, + a,Y, te, t‏ 
أي : ,+ bY, i tEn‏ + رط + (l-a )Y, = a,‏ 
+ + 
و عليه: 3 + Y. b, b,‏ 
leg, 1-a,‏ 


l-a, 
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و هذه الأخيرة تشير إلى Y, л of‏ دالة تابعة ل . ,ى أي 0 6 ),& cov(Y,‏ وهذا 
تناقض و Ge‏ لفرضيات المربعات الصغرى العادية» Le‏ يؤدي إلى الحصول على مقدرات 
متحيزة و غير متسقة. 

2. البناء الميكلي والصورة المختزلة للمعادلات: 

معرفة المشاكل التي تواجه تقدير المعادلات الآنية» يحب تعريف بعض الف اهيم مه لى 
طبيعة نظام المعادلات الآنية» هل التغير في السعر مثلا هو الذي يسبب ارتف اع الكمي А‏ 
المطلوبة أم ارتفاع الكمية المطلوبة هو الذي يؤدي إلى ай‏ في السعر؟ هد اك تحدي د 


انخفاض الكمية ا مطلوبةء وانخفاض الكمية المطلوبة سيؤدي إلى انخفاض الكمية المعروض А‏ 
وانخفاض الكمية المعروضة سيؤدي إلى ارتفاع الأسعار وهكذا. إن الاقتصاد مليء بالكثير 
من الأمثلة بالتأثير للرجعی والسببية الثنائية Le‏ يتطلب تطبيق المعادلات الآنية. 
يسمى نظام المعادلات المتعددة» المقترح من طرف الاقتصادي و الذي يترحم مباش رة 
العلاقات بين المتغيرات بنظام المعادلات الميكلية و نظام المعادلات الآنية هو النظام الذي 
يكون هناك تأثير Y. J‏ على ألأقل على أحد المتغيرات المستقلة بالإض افة إلى gol oh‏ 
الموجود من المتغيرات المفسرة على المتغير التابع. لبناء نموذج المعادلات الآنية» يجب الفصل 
ين cob gel‏ الى GT зай‏ وتو جز قسی الشرات Mg Ge‏ راہ Ve‏ 
تحدد Ху) GT‏ و Х„‏ وتسمى متغيرات le‏ 
o Y, + a5 X, + 0 X, + E,‏ + ونه ح Y,‏ 
Bo FP + BX, EAE‏ = رظ 
إذا كانت مثلا ,۲ هي الكمية المطلوبة للحم الخروف و Vo‏ سعر Bo Bl‏ و Xi‏ دخل 
المستهلكين و و سعر لحم البقر ( السلعة البديلة). أي أن المعادلة الأولى تمذ لى س لوك 
المستهلك بینما المعادلة الثانية تمثل سلوك المنتج والمعادلتان معا تسمى pl by‏ للع ادلات 
ا ھیکلیة. 


-164- 


تصف المعادلات الميكلية النظرية الاقتصادية حا ف ال تغيرات А Д‏ ب التعبير 
بالمصطلحين الداحلي والخارحي. يجب أن ينظر الباحثون إلى النظام كاملا ليتمكنوا م عن 
معرفة ا مردود الالتفاقی المتداخل في النظام. على سبيل اله .ال Y,‏ ع ددة AYL‏ تراك 
(jointly determined)‏ أي تغير Yid‏ سيؤدي إلى تغير في Y,‏ والتی تؤدي ب دورها 
إلى تغير في LY,‏ مقارنة بالتغیر في Xy‏ والذي سيؤدي إلى التغير في Y,‏ ولكن لن يلتف 
مرتدا ليؤثر في Xy‏ مره أخرى. الع Ao AAAs Bo Bi, BB, PUL‏ تس مى 
المعاملات الميكلية واختبار الفرضية يجب أن يكون عن قيمهم ومؤش راتحم m)‏ الب أو 
موجب) كما هو في معاملات المعادلة الواحدة. 

نلاحظ أن المتغير يسمى داخلي لأنه مشترك التحديد ولیس لأذ + يظه ر في 5 لا 
المعادلتين. أي أن XQ,‏ وهو سعر لحم البقر يعتبر متغيرا d Eia ss S aS edis‏ 
سوق الخراف. السؤال المطروح هنا: كيف نفرر ما إذا كان متغيرا داخليا أو == GL‏ 
هناك بعض العوامل دائماً А ll‏ مثل الحو الخارحي» ولكن هناك متغيرات لا تعة بر لا 
خارجیة ولا داخلية اعتمادا على эде‏ وطبيعة المتغيرات في العادلات الأخرى في النظ ام 
ففي بعض النماذج التي تتضمن متباطئات 0 نظام يتضمن معادلات المتباطة ات الموزع à‏ 
وللتوضيح تسمى المتغيرات المتباطئة للمتغير الداحلي والمتغيرات الخارجي ة قي АЈ‏ ۔وذج 
dila fus) sil‏ أي أن المتغيرات الخارجية والمتغيرات المتباطئة محدده خارج النظام 
لمعادلات محدده أو قبل الفترة الحالية. 

إن الصورة ا مختزلة للمعادلات الآنية تعبر عن كتابة كل متغير داحلي А Na‏ جي ع 
المتغيرات الخارحية في النموذج (NI‏ من خلال النموذج الكيتري» لدينا: 


а, + b, b, Eo, + رھ‎ 
و‎ = + LT 
1-a 1-a, l-a, 
I, =b + BY, te, 
C а, tab, а, Y AEn t€, 
Ü 1-1 
1-а, l-a, 1-а 
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حيث تم RUS‏ كل من (C,‏ ,7 و Y,‏ بدلالة һай!‏ ا خارجی )238 مسبقا) و هو . 
„З‏ الصيغة العامة لنماذج المعادلات الآنية و التحيز الآني: 

لتعميم الصيغ السابقة لنماذج اللعادلات الآنية» نفترض أنه لدينا الميكل العام لنم وذج 
خطی متكون من т‏ معادلة هيكلية و كل معادلة تحتوي على т‏ متغير داخلي kg‏ متغير 
محدد مسبقا و متغيرات الحد العشوائي الموزعة توزيعا طبيعيا. یمکن كتابة النموذج رياضيا 
كما يلي: 


DE, FE, back Y t Xe tO FRU, me, 


lm^ mt 


Do Y, + b, Y, + ير ,روط ع+...‎ CK, +С, X4 ++ Xy = Ez 


2m~ mt 


b, Y, + b, 8 tec [m am ш Coa Aig dr Cao X 5, Ta Cui ы = € mt 
b, 12 1m и Ci Ср cy J Xi, ey 
b, b, 2m | ae را‎ Ca © Cy | X5 _ | Ex 
7 42 P mt Cnt Cm2 Cink x kt E m 


أي: 
7 1 ت02( Ы‏ 

بطبيعة الحال» في كل معادلة» هناك بعض العاملات معدومة و المتغير الذي معامله 
يساوي الواحد يعتبر المتغير التابع. إذا كانت المصفوفة 8 معرفة» فيمكن الانتقال من 
الشكل pce:‏ إلى الشكل المختزل و ذلك بكتابة الشعاع Y‏ بدلالة الشعاع X‏ حيث: 

Y--B'CX-«B'e 

فيمكن إذن تطبيق طريقة المربعات الصغرى العادية باعتبار أن الأخطاء Ble‏ مستقلة 
عن × . 

بالرغم من بساطة الصيغة الرياضية إلا أن حانبه التطبيقي معقد نوعا ماء فمعرفة 
mxk‏ عنصر للمصفوفة 820 لا يسمح بتحديد المصفوفة В‏ التي تحتوي على mxm‏ 
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„ше‏ و هذا فضلا عن CX Lal‏ المكونة من )× عنصر. نحن OM‏ في حالة وجود 
mxk‏ معادلة | . «set (тхт) (mxk)‏ فبدون قيود إضافية» من المستحيل إيجاد 
حلول ممكنة. الأمر هنا يتعلق بمشكل التمييز (أو التعريف) Identification‏ 

بالعودة إلى النموذج الكيتري» يمكن كتابة الشكل المصفوفي حيث: 


-æ 0 i 1 0 -q 6 

C=|-5b, -b, ТЕНЕ B=| 0 1 0 © Y=|1‏ و 
Y,‏ 1 1-1 7 0 0 

ey 

E=| 65 

0 


لاستخدام طريقة المربعات الصغرى يجب أن تتحقق جميع الفرضيات الأساسية لأنه إذا 
تم تطبيق هذه الطريقة على المعادلات الميكلية للنظام GV‏ فإن المقدرات تكون متحيزة. 
هذا التحيز یسمی التحيز GNE‏ أو تحيز المعادلات الآنية» بمعنى أنه في النظام الآني» القيم 
المتوقعة لمقدرات المربعات الصغرى للمعاملات АЫ‏ لا تساوي القيمة الحقيقية 
(Й) + f‏ يحدث هذا التحيز عندما يرتبط الخطأ العشوائي خطیا مع ا تغیرات الداحلية 
في النموذج (المتغير التابع يدخل في المعادلة كمتغير مفسر). 
4. مشكل التمییز (التعريف) :The identification Problem‏ 

تشير مشكلة التمييز إلى إمكانية أو عدم إمكانية حساب العالم الميكلية لنموذج 
المعادلات الآنية انطلاقا من معا م النموذج المحتزل. يحب دراسة مشكلة التمييز حيث أنه 
لا يمكن تطبيق AR e‏ تقدير مناسبة على المعادلات إلا إذا كانت هذه الأخيرة معرفة» فإذا 
كانت تلك المعادلات معرفة» فإنه يمكن تقدير معا م الشكل الميكلي. أما إذا كانت المعادلة 
غير ميزه فان ذلك يعني أنه لا يمكن تقدير المعالم ا میکلیة لنماذج المعادلات الميكلية انطلاقا 
من معام الصيغة المختزلة. 
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لدراسة شروط التمييز (التعريف)» لابد من أن نشير إلى أن هناك قيود على ا لمعاملات 
وهما نوعان: قيود الإقصاء و القيود الخطية. Lol‏ بالنسبة لقيود الإقصاءء نعتبر كل مرة أن 
متغيرا داخلیا أو خارجیا لا يظهر في المعادلة الميكلية و هذا يرحع لكون أن هذه المتغيرات 
Ш‏ معامل معدوم. على سبيل المثال» إذا رجعنا إلى النموذج الكيتري» نلاحظ أن المتغير I,‏ 
غير موجود في معادلة الاستھلاك معامله يساوي إذن الصفر. في المصفوفة pas «В‏ 
السطر الأول و العمود الثاني يساوي الصفرء أما القيود الخطية يتعلق الأمر هنا بوحود 
قيود على المعالم حيث أن بعض المتغيرات قد تشترك في معامل واحد و هذا ما نلاحظه في 
بعض النماذج الاقتصادية. . 
تتحدد شروط التعريف معادلة بمعادلة. هناك ثلاث حالات للتعريف: 
- المعادلة ناقصة تعريف cunder-identified‏ إذا كان عدد المتغيرات الخارحية في 
المعادلة يتجاوز عدد المتغيرات الداخلية في المعادلة مطروحا منه واحد. ا حل في 
النظام الميكلي مستحيل. 
- المعادلة معرفة تماما cexactly-identified‏ إذا كان эде‏ المتغيرات الخارحية في 
العادلة مساويا لعدد المتغيرات الداخلية في المعادلة مطروحا منه واحد. 
- المعادلة زائدة تعريف cover-identified‏ إذا كانت عدد المتغيرات الخارحية في 
المعادلة يقل عن эде‏ المتغيرات الداخلية في المعادلة مطروحا منه واحد. 
إذا كان النموذج ناقص تعريف» فإن ليس هناك إمكانية لتقدير معالم النموذج و QU‏ 
ينبغي إعادة النمذحة. 
تطبیقیاء هناك قاعدة سهلة لدراسة شروط التمييز» لدينا أولا: 
ode im‏ المتغيرات الداحلية في النموذج gl)‏ أيضا эде‏ المعادلات) 
К‏ : عدد المتغيرات ا خارجیة في النموذج 
эде :‏ المتغيرات الداخلية التي تظهر في معادلة ما 
ode : ۸‏ المتغيرات الخارجية التي تظهر في معادلة ما 
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عندما تكون القيود إلا قيود الإقصاءء الشروط الضرورية للتمييز هي كالتالي: 
:m—m +k-k «m-1 LC‏ المعادلة ناقصة تعريف 
mm +k-k =m-1 %‏ : المعادلة معرفة تماما 
mm +k-k >т-1 %‏ : المعادلة زائدة تعریف 
عندما يكون لدينا p‏ قيد يتعلق الأمر بالقيود على المعالم» الشروط تصبح كما يلي: 
:m—m +k-k +r<m-1 **‏ المعادلة ناقصة تعريف 
:m—m -k-k +r=m-1 %‏ المعادلة معرفة تماما 
m-1 %‏ < مر + :m—m ek-k‏ المعادلة زائدة تعريف 
و هذه الشروط هي ضرورية و ليست كافية و تسمى أيضا شروط الترتيب. يحب إذن 
على الإحصائي التحقق من الشروط الكافية و التي تسمى بشروط الرتبة و التي تعتبر صعبة 
لیکن النموذج على الشكل المصفوق: 
EC‏ 0 اميم 
لتكن المصفوفة P=[BC] & P‏ و التي ذات بعد (т,т+ К)‏ 
لتكن d,‏ مصفوفة القيود المتعلقة بالمعادلة à‏ حيث: 0= i CP,‏ هو السطر رقم і‏ 
للمصفوفة Р‏ و h‏ العمود رقم h‏ للمصفوفة ,م . 
لتكن asy u, =rang[P]‏ المصفوفة Рф,‏ و т‏ عدد المتغيرات الداحلية Q‏ 
النموذج» شرط الرتبة هو كالتالي: 
<т-1 %‏ بي : المعادلة ‏ ناقصة تعریف 
m-1 %‏ - بير : المعادلة і‏ معرفة تماما 


m-l Le‏ > بر : المعادلة à‏ زائدة تعريف 


= 109 


wy Js 


ليكن النموذج التالي: 
y = AY, +X, ) + E,‏ 


Y, = bY, ФС + روڈ‎ 


,7 : الناتج Keyl gh JE‏ خلال السنة t‏ 
F,‏ : استهلاك الأسر خلال السنة + 
X,‏ : الطلب النهائي خلال السنة / 

الطلوب تحديد شروط зай‏ النموذج (الضروري و (SI‏ 

يحتوي النموذج على متغيرين داخليين Y, CY,‏ أي т=2‏ و متغيرين خارجيين X,‏ 
و ربا أي .К=2‏ نلاحظ of‏ المعادلة الأولى تحتوي على قيد es‏ و الذي يعبر عن 
القيد حول المعاملات حيث هناك متغيران يشتركان في معلم واحد. بتطبيق شروط 
التمييز» نستنتج أن هناك متغيرين داحليين 2= т‏ و متغير خارحي واحد КО=1‏ و 
هناك قيد واحد حول المعالم cra‏ أما المعادلة الثانية» هناك متغيران داخليان و متغير 
خارجی واحد 2 - Kk -1 m‏ إلا أنه لا يوحد قيد حول المعالم 0 -/7. 

بالنسبة للمعادلة الأولى» لدينا: 
m-m +k—-k +r=2-24+2-14+1=2>m-1=2-1=1‏ و عليه المعادلة 
"ICM‏ 

بالنسبة للمعادلة СА)‏ 


Оу m—m +k-k +r=2-2+2-1+0=1=m-1=2-1=1‏ المعادلة الثانية 


ЛАЦ 35 дл 


1- Bourbonnais (2003), p. 212 
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يتم تطبيق شروط الرتبة» النموذج المصفوفي يكتب كما يلي: 


1 -a 7 + -a 9 X, [ёи 
=D 1 Y, 0 =C د‎ Ex 
B x Y + C x X = م‎ 


لتكن المصفوفة P‏ حيث: 


1 -a -a 0 
هدم‎ 1 0 | 


المصفوفة cg‏ مصفوفة القيود للمعادلة الأولى» تحدد كما يلي: 

(X, =3 السطر‎ (Y, = 2 السطر‎ Y, = 1 السطر‎ ( pee fe Lu كل‎ - 
(Т > 4 السطر‎ 

- عمود بقيد إقصاء (متغير داحلي أو خارحي غائب) و بقيد حطي على المعاملات 

- بالنسبة لعلاقات الإقصاءء الأعمدة مكونة من العدد 0ء باستثناء المتغيرات التي 
معاملاتھا معدومة» نضع القيمة 1 

- بالنسبة للقيود على المعاملات» نوضح العلاقة بين المعاملات. في هذا النموذج» 
لدينا: 0= Y, . D сс‏ و X‏ نفس المعامل) 

يمكن إعادة كتابة الشرط: 0= Рф,‏ 

لیس لدينا في المعادلة الأولى إلا متغير غائب واحد وقيد على معامل المتغيرين Y,‏ و 


CX,‏ لیکن العمودان: 
0 0 
X, 3 7‏ هما نفس المعامل 1 0 _ ф‏ 
التغیر у,‏ غائب في المعادلة الأولى € [oc‏ 
0< 1 


بالنسبة ل сф.‏ لدينا قيد واحد: المتغير X,‏ غائب في المعادلة الثانية» ليكن: 


er 


ф, = ے‎ ag غائب ف المعادلة‎ X, المتغير‎ 
0 0 
1 -a -a 0\0 1 0 0 
P = = 
-b 1 0 -c}0 -1 -c 1 
] 0 
rang(P¢,) = U, = m-1 و بناء على ذلك» فإن:‎ 
و هذا يعني أن المعادلة الأولى معرفة تماما.‎ 
0 
рф, = 1 -a -a 0 0 сүа 
* (-b 1 0 -cJ]1| Vo 
0 
rang(Pó$,) = U, 12 m-1 sel 


إذن المعادلة الثانية معرفة تماما Уј)‏ )13 كان 0 - (a‏ 


نلاحظ أن في شرط الرتبة المعادلة الأولى معرفة تماما عکس نتيجة الشرط الضروري 
حيث Uam y‏ أن هذه المعادلة زائدة تعريف و لکن لا يهم Ш‏ المعادلة معرفة في كلا 


ال حالتين. 
5‚ طرق تقدير المعاد CDN‏ الآنية 


إن هناك العديد من طرق التقدير التق يمكن استعمالها لتجنب التحيز الموجحود في حالة 
تطبيق المربعات الصغرى العادية على المعادلات الآنية إلا أن أكثر طريقة مستخدمه هى 
طريقة المربعات الصغرى غير المباشرة (ILS)‏ وطريقة المربعات الصغرى على مرحلتين 


(DLS) و تسمى أيضا بطريقة المربعات الصغرى المضاعفة‎ (2SLS) 


egy 


e‏ إذا كانت المعادلة معرفة تماماء يتم استعمال طريقة المربعات الصغرى غير المباشرة 
(ILS)‏ أو طریقة cols M‏ الصغرى على مرحلتين )251.5( 

Ax У) كانت العادلة زائدة تعريف» ففي هذه الحالة لا يتم تطبيق‎ Is أما‎ e 
.(2SLS) المربعات الصغرى على مرحلتين‎ 


5.. طریقة المربعات الصغرى غير المباشرة 
ترتكز طريقة المربعات الصغرى غير المباشرة على تطبيق طريقة المربعات الصغرى 
العادية على المعادلات المعرفة تماما للنموذج في شكله المحتزل. نتبع الخطوات التالية: 
e‏ الانتقال من الشكل ا میکلي إلى الشكل المحتزل للنموذج» أي كتابة كل متغير 
داحلي بدلالة جميع المتغيرات الخارجية في النموذج 
e‏ تقدير كل معادلة بطريقة المربعات الصغرى العادية (OLS)‏ 
Өө‏ حساب معاملات المعادلات الميكلية عن طريق العلاقة الحبرية الموحودة بين 
المعاملات المختزلة و الميكلية (الحل وحيد ОЎ‏ النموذج معرف تماما) 
تعتبر مقدرات طريقة المربعات الصغرى غير المباشرة ILS)‏ للشكل المختزل أحسن 
تقدير des‏ و غير متحيز BLUE‏ غير أن مقدر معاملات الشكل e IA‏ المتحصل عليه 
انطلاقا من المقدر الأمثل بطريقة المربعات الصغرى غير المباشرة (ILS)‏ متحيز في العينات 
الصغيرة» فالخصائص التقاربية تجعل من التحيز يقترب من الصفر كلما كبر حجم العينة. 
5. طريقة المربعات الصغرى على مرحلتين أو المضاعفة 
إن هذه الطريقة هي الأكثر استخداما في ا حال التطبيقي» حيث أن مقدرات المربعات 
الصغرى العادية سوف تكون متحيزة لتجنب هذا التحيز يمكن إیجاد متغير يتميز بكوذ A‏ 
مساويا في القيمة للمتغير الداحلي و ألا يكون مرتبطا مع الخطأ العشوائي. إذا وجد ھ ذا 
المتغير وتم استبداله مع المتغير الداحلي حيث يظهر كمتغير مفسر ويكون غير مرتبط م ع 
الخطأ العشوائي» فإن الفرضيات الأساسية للنموذج تكون محققة. يسمى هذا المتغير بالمتغير 
الأداة Instrumental variable‏ ليحل عل ال تغير ال داحلي» حي de‏ ه لا توج د 


ee 


سببية causality‏ بين المتغير Glo‏ وأي من المتغيرات الداخحلية فاستخدام ال تغير BW‏ 
يجنب النموذج مشكلة عدم تحقق فرضيات OLS‏ لإيجاد ذلك المتغير نسعى لاس تخدام 
يقة المربعات الصغرى على مرحلتين (أو المضاعفة). 
لیکن النموذج المتكون من m‏ متغیر داحلي و k‏ متغير + ارحي وھ تغيرات ال د 
العشوائي الموزعة توزيعا طبيعيا: 


br, 0.7, Fe. EDT, FO Ху, FEA, Fet حاير لافيت‎ En 


Ba + Dag Y, tub روہظ رط‎ OSA, + to X, = رھ‎ 


1 


b, 4 + b, а tec Bela Li Cu Xy + C À 2 +... + Co À ket = Em 


يتم في المرحلة الأولى إجراء انحدار لكل متغير داحلي على جميع المتغيرات الخارحية 
الموحودة في النموذج الميكلي» أي انحدار الصورة المختزلة: 
UF FU,‏ ...+ رو CA‏ + ,011 =„ 
Ay X, tu‏ +... + رح Y, = dK, + ln‏ 


Yai = ln À 14 + а, Хз, H.+ A mk À kp ۴ Unt 


والذي يقود إلى قيمه مقدرة للمتغيرات الداخلية ي 

و في المرحلة الثانية» يتم استبدال المتغيرات الداخلیة على يمين المعادلة ا میکلیة ب mil‏ 
المقدرة ويعني ذلك استخدام القيم المقدرة ( وتسمى متغير أداة Instrumental variable‏ ( 
بدلا عن القيم الحقيقية لتلك المتغيرات عند أجراء الانحدار و من تم يتم تقدير الله ادلات 
التالية باستخدام طريقة المربعات الصغرى العادية: 

PE о +X, +..+сХ +E, 


ہ 


+43 
Y, = 11, + +..رطاورط‎ bou + Cr Xy +С X» ++ Cu +, 


I = buy T5 Sl Toast کے‎ Tus Baud TES 
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نلاحظ أن المتغير التابع مازال هو المتغير الداحلي الأصلي لکن التغيير تم في M‏ تغيرات 
الداحلية الموحودة في الجانب الأيمن للمعادلة الميكلية. من خواص المربعات الصغرى على 
مرحلتين: 
© تتميز مقدرات Ub 2SLS‏ متسقة ولكن تظل متحيزة في العينات الصغيرة» LISS‏ 
كبر حجم العينة كلما كانت هذه المقدرات غير متحيزة 
e‏ يجب التأكد من المتغيرات الداخلة في النموذج المختزل» أي A‏ ام seb‏ ارات 
حسن التوفيق 
e‏ إذا كانت المتغيرات ا خارجیة مرتبطة فان النموذج لن يكون جيدا 
Ө‏ عند استخدام إحصائية Student‏ لاختبار المعنوية الإحصائية للمعالم» مق درات 
5 أفضل بكثير من مقدرات OLS‏ 
مثال 2: 
لدينا البيانات الخاصة بالمتغيرات المذكورة قي المثال 1 والمبينة في الجدول التالي» علما of‏ 
هذه المتغيرات مركزة: 


Ts E X, EE. ‘Y, 


и 


الجدول zI by‏ البيانات الإحصائية ل . 


Tesi X Yy Yi السنة‎ 


20| -26| -14| -30 1992 
-30 5 10 -4 | 1993 
-4| -36| -19| -19| 1994 
-19 -6| -11 -6 | 1995 
-6| -13 6 -9 | 1996 
-9 25] -12 11 | 1997 
11 5 10 9 | 8 

9 32 11 19 | 1999 
19 14 19 29 | 2000 


1- Bourbonnais (2003), p. 213 
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نذكر أن النموذج المبين في المثال 1 لا يحتوي على ثوابت OY‏ المعطيات مركزة» كما 
لا يمكن تطبيق طريقة المربعات الصغرى العادية على النموذج باعتبار أن عند تقدير المعادلة 
الميكلية الثانية» a£.‏ أن هناك تناقض» حيث أن Y,‏ يظهر كمتغير مستقل + الرغم م سن 
وحوده كمتغير تابع في المعادلة الأولى. فرضية استقلالية المتغير مع الخطأ غ ير die‏ ةو 
بالتالي المقدرات التي سنحصل عليها ليست .BLUE‏ 

لتطبيق طريقة المربعات الصغرى غير المباشرة ILS‏ ينبغي أولا الانتقال م ن اللہ كل 


الميكلى إلى الشكل المخترل» لدينا: 
رت + Y, = 0 Eg ac Y. Ey,‏ 
l-ab ^ 1-6‏ 1-6 
b‏ 
ү = ab X, + С E у 5g TOE‏ 
ab l-ab ^ 1— ab‏ -1 


أي: 
Y,-aX, + BY 4 +7],‏ 
Ү„=о„Х, + 8,7, t,‏ 


نتائج التقدير بطريقة المربعات الصغرى العادية هي كالتالي: 


Y, =0.717X, +0.19Y, 


1,¢-1 
(4.93) (1.0) 
R? 8 
n=9 
Y, = 0.355X, 4 0.139Y,, , 
(192) (1.0) 
R? 20.36 
n=9 


3 هذه LLI‏ النموذج على الشكل المحتزل يكتب: 


=] 76= 


P 


Y=-B'CX+B'e=AX+7 
هي مصفوفة معالم الشكل المختزل المقدرة‎ A=-B'C مع:‎ 
BA--C لدينا إذن:‎ 
в шз] e 9 «e 
1 40.355 0.139) (0 c 7 
و الذي يعطينا:‎ 
0.717—ax0.355-a 
0.190 — ax 0.139 = 0 


-bx 0.190 + 0.355 = 0 
—bx0.190+0.139=c 


بمكن من خلال المعادلتين الأخيرتين تقدير Ё‏ و 2 حيث 520.495 و 0.045 =2 
لأن المعادلة ا میکلیة الثانية معرفة تماماء بينما للمقدر à‏ قيمتان أي أن المعامل a‏ غير محدد 
oS‏ المعادلة الميكلية الأولى زائدة تعريف. لهذا السبب» يجب تطبه ى x MA а‏ .ات 
الصغرى على مرحلتين 2SLS‏ باعتبار أن هذه الطريقة أكثر فعالية و أكثر دقة UUs‏ هناك 


معادلة زائدة تعريف. 
من أحل تقدير كل معالم النموذج» نستعين إذن әда‏ الطريقة. 
بالنسبة للمعادلة الأولى: 


نقوم بانحدار المتغير الداحلي Y,‏ على كل المتغيرات الخارجية في النموذج» ثم نقوم LA‏ 


القيم المقدرة ل . CY,‏ حيث وجدنا في السابق: 


Ў, = 0.355X, +0.139Y,,,, 


نقوم بعدها بتعويض المتغير الداحلي Y,‏ بمقدره Ê,‏ في المعادلة الأولى: 
Y, = ab, +Х,)+е,‏ 
نتائج التقدير بطريقة المربعات الصغرى العادية على هذه الأخيرة هي كالتالي: 


^ 


Y, =0.535(Y,, + X,) 


(5.22) 


ey 


R? =0.7‏ 
n =9‏ 
ul‏ بالنسبة للمعادلة الثانية: 
نقوم بانحدار المتغير الداحلي Y,‏ على كل المتغيرات الخارحية في النم وذج ثم نق وم 
بحساب القيم المقدرة ل - ch,‏ حيث وحدنا في السابق: 
Y, 20.717 X, 4 0.19Y,, ,‏ 


ثم نعوض المتغير الداحلي Y,‏ بمقدره Y,‏ في المعادلة الثانية: 
Y, = bY, teha‏ 


نتائج التقدیر بطريقة المربعات الصغرى العادية على هذه الأخيرة هي كالتالي: 
Ў, = 0.4957, + 0.045У,,‏ 


t€, 


(1921) (0.181) 
R? = 0.36 
n=9 
:3 مثال‎ 


ليكن النموذج الاقتصادي الكلي gtii‏ و المعدل من طرف Pindyck and Rubinfeld‏ 
)1981( الذي يعتبر من أحسن الأمثلة البیداغوجیة للمشاكل التي يمكن أن نواحهه QU‏ 
إطار دراستنا للمعادلات UN‏ 

C,=a,+a,Y,+a,C,, +E; 
I, = bo eb a DUREE SER + €», 
i = су + сү, POUSSE VM, ЧО + €3, 
Ү =С,+1,+О, 

t + і 


R,=Y,-Y,, 


t t 


is, = і 


,0 : الاستهلاك dey!‏ خلال الفترة + 
Y‏ الناتج الوطنی الاجمالی خلال الفترة t‏ 
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,1: الاستثمار خلال الفترة 1 
: معدل الفائدة ЈУ‏ الفترة t‏ 
,6 : الإنفاق الحكومي خلال الفترة / 
" : الفروقات من الدرجة الأولى 
M,‏ : عرض النقود ЈУ‏ الفترة t‏ 
,۸ : معدل النمو الاقتصادي خلال الفترة 1 
المطلوب: 

1. تحديد المتغيرات الداخلية و الخارجية 

2. تقدير المعادلات بطريقة المربعات الصغرى 
3. تحديد شروط التمييز (أو التعريف) و الطريقة المناسبة للتقدير 
ال حل: 
1. يحتوي النموذج على 6 متغيرات داخلية و هي is, Y, ci, eI, «C,‏ و «УУ,‏ أي 
m=6‏ و 9 متغيرات خارجية ci, Ra <I, «VM, «С, «С,‏ بآ loi,‏ 
(الثوابت تعتبر معاملات متغير خارجي و هو الواحد)» أي 9= Lk‏ نلاحظ أنه لا یوجد 
أي قيد حطي في النموذج» حيث 0 -7. تتم إذن هذه الدراسة خلال الفترة 1947 و 
8 على شكل معطيات فصلية» نمثل بيانيا كل المتغيرات الداحلية. 


دور رت 


الشكل رقم )1( : التمثيل البيانن للمتغيرات الداخلية 


2. نقوم بتقدير كل معادلة بطريقة المربعات الصغرى العادية» فنحصل على: 
C, = —9.45 + 0.05Y, +0.920,‏ 
)36.73( )3.20( )2.01-( 
R? =0.99, n=144, DW =1.57‏ 
I, = —31.80+ 0.571, , 4 0.19R, | +0.09Y, —5.65i, ,‏ 
)5.83-( )8.90( )3.70( )12.18( )5.00-( 
R? =0.98 , n=144 , DW - 5‏ 
i, = —0.55 + 0.0005Y, + 0.013R, — 0.085V M, + 0.4215, |‏ 
C575) (16.72)‏ )4.31( )2.24( )1.83-( 


R? =0.93 , n=144 , DW =1.36 
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من الملاحظ أن المقدرات المتحصل عليها بطريقة المربعات الصغرى العادية متحي زة و 
JLL‏ هذه الطريقة غير مناسبة لهذا النوع من النماذج و عليه يجب دراسة شروط التمييز 
و اختیار طريقة تقدير مناسبة. 

3. بتطبيق شروط التمييز» نستنتج أن في المعادلة الميكلية الأولى متغيرين داخليين 2= т‏ 
و متغيرين خارجین 2= ck‏ هذا يعني أن: 
asg m-m+k—-k +r=6-2+9-1+0=12>m-1=6-1=5‏ المعادلة 
الأولى زائدة تعريف» أما المعادلة الثانية» هناك أيضا متغيران Obs‏ و أربع متغيرات 
خارجیة 2 - т‏ و 4= ck‏ أي: 
un-m +k—-k +r=6-24+9-44+0=9>m-1=6-1=5‏ فهي إذن زائدة 
تعريف. بالنسبة للمعادلة الثالثة» هناك ثلاث متغيرات داخلية و ثلاث متغيرات خارجية» 
من الملاحظ أيضا UT‏ زائدة تعريف باعتبار أن 
‚т-т +k-k +r=6-3+9-34+0=9>m-1=6-1=5‏ 

Le‏ أن المعادلات زائدة تعريف» فلا یمکن تطبيق طرقة المربعات الصغرى غير SUM‏ رة 
ILS‏ بل طريقة ا مربعات الصغرى المضاعفة أو طريقة المتغيرات الأداة. نقد .رح إذن А‏ .ذه 
الأخيرة باعتبار UT‏ سهلة و لا تحتاج إلى بجھود إضائی. النتائج مبينة باستعمال البربحي А‏ 
5 ف الملحق. 

6. مرحلة التنبؤ 

بعد اختیار الطريقة المفضلة لتقدير كل معادلة من النموذج وفق للمعاییر السابقة 
يستخدم النموذج في التنبؤ إلا في حالة ما إذا صادفنا بعض المشاكل في القياس الاقتصادي 
مثل التعدد الخطي» الارتباط الذاتي بين الأخطاء أو عدم تحانس التباين» فإننا نقوم بتصحيح 
النموذج كما هو معروف قبل ا خوض في عملية التنبؤ. قد يكون ый‏ نقطيا punctual‏ 


el 


أي توقع قيمة واحدة لكل متغير تابع في كل فترة مقبلة» و قد يكون بفترة أو Je‏ 
interval‏ و يعني التنبؤ بمدى معين تقع داخله قيمة المتغير التابع باحتمال معين. 

غير أن الإشكال المطروح هو أن التنبؤ بسلوك المتغيرات الداحلية خاضع للتنبؤ بسلوك 
المتغيرات الخارحية التي تفسرها في نفس الفترة و لن يتأتى ذلك إلا بدراسة التنبؤ عن 
طريق أسلوب السلاسل الزمنية. لقياس القدرة التنبؤية للنموذج ЭУ‏ نستعمل uam‏ 
المعايير الشائعة الاستخدام» نذكر منها متوسط مربعات الخطأ Mean Square Error‏ 
(MSE)‏ و متو سط الخطأ بالقيمة المطلقة «(MAE) Mean Absolute Error‏ 


H 
MSE = H” 20 T К Y omn 
h-l 


1 


MAE = H? 7 


k=l 


-j 


Y, Hah .n-H+h 


مع 7 - فو Й‏ هو Gil‏ التبؤ حيث 1,2.....2 -7. تعبر هذه المعايير عن م دی 
تأثر متوسط مربعات Lhe‏ التنبؤ أو متوسط القيمة المطلقة لخطأ التنبؤ بالفرق بين الق يم 
التنبؤية النظرية و تلك التقديرية. AS‏ الإشارة إلى انه إذا كانت نسبة التحيز كبيرة» ف إن 
هذا يدل على أن متوسط القيم المتوقعة تنحرف حقيقيا عن متوسط القيم الأصلية و ه M.‏ 


یمکن قياس كفاءة القدرة التنبؤية للنموذج باستعمال معامل تايل Theil‏ و نرمز له ب . 
U‏ فيعبر ae‏ رياضيا كما يلي: 


H 
=i 2 2 
үн > (Y, n-H+h Е Y, нав ) 
h-l 
H H 
=1 2 -1 72 
H 3 ہیر‎ +8 У, Y Huh 
h-l h=1 


و تنحصر قيمة U‏ بين الصفر و الواحد الصحيح» فكلما اقتربت من الصفر أشار ذا ك 
إلى كفاءة القدرة التنبؤية للنموذج. 


U= 
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مثال 4: 
نأحذ معطيات ا ثال السابق» نذكر أن للنموذج ست متغيرات داخلية. لدراسة القدرة 
التنبؤية لهذا النموذج» نقوم بإعادة تقدير النموذج إلى غاية 1981 و من تم نحسب ый‏ 
خلال الفترة الممتدة بين 1982 و 1985. 
الجدول QUI‏ يعطي نتائج احتبار القدرة التنبؤية: 
الجدول (2): القدرة التنبؤية للنموذج 


U معامل‎ MAE (96) MSE (%) h المتغيرات الداحلية‎ 
0.49 10.23 12.50 1 

0.26 12.01 12.90 2 ۲ 
0.13 11.32 13.82 3 ١ 
015 10.75 13.33 4 

0.68 18.70 24.82 1 

041 18.81 25.25 2 I 
0.29 18.42 26.13 3 i 
0.23 19.08 25.32 4 

1.14 0.74 1.14 1 

067 0.78 0.93 2 j 
0.37 0.82 1.22 3 : 
0.54 0.65 1.18 4 

0.50 19.73 27.25 1 

0.26 19.74 27.69 2 Y 
0.18 20.19 28.07 3 f 
0.14 19.62 28.94 4 

0.64 0.74 1.14 1 

0.37 0.78 1.18 2 is 
0.28 0.82 1.22 3 É 
0.17 0.65 0.93 4 

0.84 19.73 27.25 1 

0.48 19.74 28.94 2 R 
0.56 20.19 28.07 3 t 
0.61 19.62 27.69 4 


عند قراءتنا للنتائج» يتضح أن للنموذج قدرة تنبؤية كفؤة نوعا ماء حي ث نلاح ظء 
باستثناء معدل الفائدة ومعدل النموء أن قيم معامل U‏ تتناقص نحو قيم تقترب من الصفر 
كلما زدنا في أفق التنبقء إلا أن ый)‏ الخاص معدل النمو غير جید و هذا ما نلاحظه من 
خلال النتائج» فيتضح جليا أن معظم القيم تقترب من الواحد. تم الحصول عا ى А‏ .ذه 
النتائج وذلك بالاستعانة بالتعليمة الخاصة уч‏ بحیة RATS‏ المبينة في الملحق. 
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الملحق: 
1. نقوم بإعطاء نتائج تقدير النموذج GY‏ المقترح في المثال الأول و الك gh‏ باس تعمال 
5 وفق البرنامج التالي: 


cal 1992 1 1 


all 1 
datalorg=ohs,unit=input) م‎ vi ye 1 
-30 -14 2۔-‎ 6 20 
-4 10 5 -30 
-19 -i19 -36 -4 
-ő -1i -ő -19 
-93 & -13 -ő 
11 -12 25 -9 
9 10 5 11 
13 11 32 a 
29 19 14 is 


بالنسبة للمعادلة الأولى» نقوم بانحدار المتغير الداحلى Y,‏ على كل المتغيرات الخارحية 
في النموذج» ثم نقوم بحساب القيم المقدرة ل . Y,‏ و نسميها ty2hat‏ 


linreg ye / resl 
#x ly 


Linear Regression - Estimation by Least Squares 
Dependent Variable 2 


Usable Observations 9 Degrees of Freedom 7 
Centered 2 0.356987 Е Bar **2 0.276556 
Uncentered 2 0.356987 T x Rita 3.303 
Mean of Dependent Variable 0.0 
Std Error of Dependent Variable 123.57443 692 6 
Standard Error of Estimate 178 
sum of Squared Residuals 974, 84025353 
Durbin-Watson Statistic 3.010054 
Variable Coeft Std Error T-Stat Signif 
جج یی وی‎ Ach Ach Ah ohch hock kckckokock kock ko kok ok ok ok ck ck Kok Ach hok kh okch hoch kokck koh kck ok ok ok ko k ck ok kk ch ck ok ok ck ck koh hock hok ch ck СА 
1. X 0.355357530'"7 8٤2 1.92130 0,09614568 
2. LY 0.139682699585 0.2431053326 0.57458 7 


set yehat / = ух (2) -гезі (0) 
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نقوم بعدها بتعويض المتغير الداحلى AY,‏ درہ Y,‏ في المعادل ة الأولى و بم ا أن 
Y, dosi‏ و Lab X,‏ نفس المعامل» فيمكن استبدال مجموعهما بمتغير Z >l‏ و عليه 
نقدر المعادلة الأولى: 


set z f = yzhat(t)-4x[t] 


linreg yl / ۶311 
йт 


Linear Regression - Estimation by Least Squares 
Dependent Variable Yi 


Usable Observations 9 Degrees of Freedom 5 
Centered R**z 0.773297 E Bar **2 0.773247 
Uncentered R**z 0.773247 T x 8 6.960 
Mean of Dependent Variable ھ0‎ 0 
Std Error of Dependent Variable 18.701604209 
Standard Error of Estimate 8.904647886 
Sum of Squared Residuals 534.342036 
Durbin-Watson Statistic 1.638195 
Var lable Coeff Std Error T-Stat signif 
Ce ا ا ا ا ا ا ا ا ا ا‎ a EEEEE EE EE E EEEEEEEEEEEEEEEEEEE E EE EE LEE E EE EE! 
1. 2 0.5355007515 ٦٠600 5.22369 0,00079599 


نفس الشىء بالنسبة للمعادلة الثانية» نقوم با حدار المتغير ال داحلى Y,‏ عا ی 5 لل 
المتغيرات الخارجية في النموذج ثم نقوم بحساب القيم المقدرة ل . Y,‏ و نسميها :ylhat‏ 
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linreg yi / rez2 
#x ly 


Linear Regression - Estimation by Least Squares 
Dependent Variable 1 


Usable Observations g Degrees of Freedom 7 
Centered R**z 0.784723 R Bar **z 0.753970 
Uncentered R**z 0.784723 T x R**z 7.063 
Mean of Dependent Variable 000 
std Error of Dependent Variable 15, 701604209 
Standard Error of Estimate 8۷ 
sum of Squared Residuals 602. 34400467 
Durbin-Watson Statistic 1.557471 
Variable Coeff Std Error T-Stat Signif 
dec Wc a c E E a a c c E E e d a c c S A E d c КККК E e a a o d К 
1. X O. 7174467379 0. 1453871292 4.93475 0.0756 
2. LY 0.1909747828 0.1910953214 0.99937 0.35090145 


set ylhat / = ylit]-reszit] 


نعوض المتغير الداحلي Y,‏ بمقدره Y,‏ في المعادلة الأولى» ثم نقدر: 


linreg v2 / residsi 
Hylhat ly 


Linear Regression - Estimation by Least Squares 
Dependent Variable TE 


Usable Observations 9 Degrees of Freedom 7 
Centered R**z 0.366987 R Bar **2 0.276556 
Uncentered R**z 0.366987 T x Etta 3.303 
Mean of Dependent Variable 0.0077, 
Std Error of Dependent Variable 13.874436926 
Standard Error of Estimate 178 
Sum of Squared Residuals 274.84025353 
Durbin-Watson Statistic 3.010084 
Variable Coeff Std Error T-Stat Signif 
deck رو‎ c ہر رہ رر‎ o ا ہہ ہا ہکا ہا ہا ہار اہ کا ہا ا ہا اہ کہا ہک ا ہہ ہہ ہا ا ہا ہر ہا ہا ہا ہا‎ A ہر کہ ہہ ہا ا ہر ہا کہ ہر ا ہا ہک ہر ہا ہا‎ 
1. ТІНАТ 0.4953072072 O.2577979835 1.92130 6ي‎ 8 
2. LY 0.0450915135 02488180452 0.18182 0.86130 


-186- 


نلاحظ أن هذه الطريقة طويلة و تأحذ lo get‏ إضافيا و لهذا السبب» تسمح البربحیات 
باستعمال هذه الطريقة وذلك بتعليمة واحدة» فيتعلق الأمر هنا بطريقة М‏ تغيرات الأداة. 


التعليمة هى كالتالي: 
- المعادلة الأولى: 
INSTRUMENTS X LY‏ 
LIMREG(IINST) Y1‏ 
AVE X‏ 
- المعادلة الثانية: 


INSTRUMENTS X LY 
LINREG (INST) Үз 
851 LY 


2 نعطي نتائج „Ай‏ النموذج GV‏ المقترح في JUN‏ الثالث: 


open data pramall.xls 
cal 1947 1 4 

all 714 
dataijformat-xls,org-obzs] 


نمثل Lily‏ كل مشاهدات المتغيرات الداحلية و ذلك بالاستعانة بالبرنامج التالي: 


SPGRAPHIHFIELDS-3,VFIELD2-Z] 

DOFOR SERIES = CONS INVEST RATE E IS Y 
GRAPH(EEY=LOLEFT) 1 
# SERIES 

END DO 

SPGRAPHiDONE] 


نقدر المعادلة الميكلية الأولى بطريقة المربعات الصغرى العادية: 
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LINREG CONS 1950:1 1985:4 
HCONSTANT GNP CONS: 1} 


Linear Regression - Estimation by Least Squares 
Dependent Variable CONS 
Quarterly Data From 1950:01 To 4 


Usable Observations 144 Degrees of Freedom 141 
Centered ٭ة)]٥‎ 05 В Bar **2 0.999469 
Uncentered R**z 0.999945 T x R**Z 143.992 
Mean of Dependent Variable 1411162 5000 
Std Error of Dependent Variable 496, 7321052 
Standard Error of Estimate 11.2309913 
Sum of Squared Residuals 17785.058456 
Regression F(z,141) 134221.4081 
Significance Level of F ھ0‎ 080 
Durhin-Watson Statistic 1.573354 
Variable Coeff Std Error T-Stat Signif 
Wok ok ok ok ok ok ok k ok ok ok ok ck ck kck ck TEETER EERE EERE EERE EERE EERE EERE EERE EERE RRR ck ok ok hock hock hock hock hok kk xà کل‎ 
1. Constant -8.454363868 4.7032252 -2.01019 0.014636 
2. GNP 0.054095564 0.016865400 3.20749 پ٦‎ 
3.  CONSÍI1! 0.925963960 0.025206774 36.73473 0 


نفس الشىء بالنسبة للمعادلة الثانية: 


LINREG INVEST 1950:1 1985:4 
# CONSTANT INVEST(1) R{i} GNF RATE{4} 


Linear Regression - Estimation by Least Squares 
Dependent Variable INVEST 
Quarterly Data From 1950:01 To 1885:04 


Usable Observations 144 Degrees of Freedom 139 
Centered Rf#2 0.984317 R Bar **2 0.983866 
Uncentered 2 0.998372 T x R**Zz 143.766 
Hean of Dependent Variable 383.83541867 
Std Error of Dependent Variable 13118 
Standard Error of Estimate 15.65147819 
Sum of Squared Residuals 38540, 7768325 
Regression Fi4,139) 218176 
Significance Level of F 0.۸0007 
Durbin-Watson Statistic 1.856869 
Variable coeff Std Error T-Stat Signif 

ЖЕКИНИН КН ا ا اکا ا جو جا رہ‎ a ا ا ا ا ا ا ا‎ ИК ا ا ا‎ EE EE E ا ا ا‎ a ا ا‎ E EE ERE ERE E tk Ek dk E 
1. Constant -31.60043760 6.35198259 -5.00638 0.00000165 

.  INVEST{1} 07323 0.047132 iz.18808 0٣۵٣) 
3.7 07 00556 3.70123 7٤ 
3. GHP 0.09594195 0.010772 03 8.90608 ٤0آ‎ 
5. ВАТЕ! 4} -5. 65550354 0.662 -5.83243 0042 


و المعادلة الثالثة» كما يلي: 


LINREG RATE 1950:1 24 
# CONSTANT GNP R MDIFF IS{1} 


Linear Regression - Estimation by Least Squares 
Dependent Variable RATE 
Quarterly Data From 1950:01 To 1985:04 


Usable Observations 144 Degrees of Freedom 138 
Centered ٤ 0.933694 R Bar **2 0.931776 
Uncentered R**z 0.981067 T x R**z 141.274 
Mean of Dependent Variable 5.153402 7778 
Std Error of Dependent Variable 3.268914332 65 
Standard Error of Estimate ء0‎ 
Sum of Squared Residuals 101.33483178 
Regression F[4,138] 489.2595 
Significance Level of F 00 
Durbin-Watson Statistic 1.367415 
Variable Coeff Std Error T-Stat Signit 

Hhhh 
1. Constant -0.556221382 0.303526543 -1.83253 0.06901262 

. GNP 0.000512001 O.000428540 2.24031 O.02665742 
3. R 0.013453448 0.0031116 4.31493 0.00003012 
4 MDIFF -0.0895249291 0.0148224048 -5. 75152 ك۳‎ 
5 1511} D.425933085 7 16.726098 20 


كما لاحظنا أن هذه الطريقة تعطى تقديرات متحيزة وعليه نستعمل طريقة اأ تغيرات 
الأداة» لتكن نتائج تقدير المعادلات الثلاثة على الترتيب و المبينة في مخرج ات البرجي à‏ 
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:RATS 


INSTRUMENTS CONSTANT CONS(1: Ril} GNP{1} INVESTi1) G MDIFF RATE[1} RATE{4} 


LINREG(|INST,FRHL-CONSEQI 
# CONSTANT GNP CONS{ 1} 


Dependent Variable CONS 


Usable Observations 144 
Centered R**z 0.999464 
Uncentered ٤> 0.999943 


Mean of Dependent Variable 


Std Error of Dependent Variable 


Standard Error of Estimate 
Sum of Squared Residuals 
J-Specification(é] 
Significance Level of J 
Durbin-Watson Statistic 


Variable 
1. Constant 


à. GNF 
3. 0817 


LINREG | INST, FRML=INVESTEQ) 


CONS 1950:1 484 


Linear Regression - Estimation by Instrumental Variables 


Quarterly Data From 1950:01 To 1985:04 
Degrees of Freedom 141 


R Bar **z 

T x 2 
1411.1625000 
456.7321052 
11.3436190 
18143.554646 
57.925273 
0.0000 
1.630761 


0.999457 
143.992 


Coeff Std Error 


-3 . 179856559 4.73 
0.025662686 0.015196110 
0.723 


7 ھ0 


INVEST 1950:1 3424 


# CONSTANT INVEST{1} R(1) СЫР RATE{4} 


Linear Regression - Estimation by Instrumental Variables 


Dependent Variable INVEST 


Quarterly Data From 1950:01 To 1985:04 


Usable Cbservations 144 
Centered ة٤‎ 0.984092 
Uncentered R**z 0.999349 
Mean of Dependent Variable 


Degrees of Freedom 138 
Е Bar **2 0.983634 

T x 2 143,762 
383 ,. 7 


Std Error of Dependent Variable 131158 


Standard Error of Estimate 
Sum of Squared Residuals 
J-Specification(4] 
Significance Level of J 
Durbin-Watson Statistic 


Variable 
1. Constant 


INVESTI 1} 
Ril} 


16. 77065169 
39094,411355 


T-Stat 


Signif 
dec ہش اہ رر‎ d c i d И A c كت ا‎ 
-0.64165 0.52213954 
1.41034 .ا‎ 2 
35.618927 0.00000000 


25.495441 
000003999 
2.004856 
Coeff Std Error T-Stat Signif 
ee ee ko جب لچ بی‎ r ck ck ok okckch КККК о k ok oW A 
-25,50262772 6.38 -3.96354 0.00011 
0.653725350 0.00265 13.277268 0. 00000000 
0.21449446 0.05425593 3.953329 0.0001228 
0.04 0.01093763 6 7.35394 2720807 
-4. 66692375 08 -4.745376 0. 00000501 


а 

d 

4. СЫР 
5 RÂTE{4} 
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LINREG|INST,FRML-RATEEQ) RATE 1950:1 1385:4 
# CONSTANT GNF R MDIFF 31. 


Linear Regression - Estimation hy Instrumental Variables 
Dependent Variable RATE 
Quarterly Data From 1950:01 To 1985:04 


Usable Observations 144 Degrees of Freedom 139 
Centered ۶٤ 0.923342 Е Bar **2 0.921136 
Uncentered R**z 0.978115 T x R**z 140,849 
Mean of Dependent Variable ۵ء ط5‎ 
Std Error of Dependent Variable 3 2.68914332 6 
Standard Error of Estimate 0.917995970569 
Sum of Squared Residuals 117.13856171 
J-Specification (4) 56.214944 
Significance Level of J 000 
Durbin-Watson Statistic 1.450961 

Variable Coeft Std Error T-Stat Signif 
یش سر رر‎ r ee ee r ا ا ا ا‎ ee EE EE ТТ Т 
1. Constant D.273120382 0.342410955 0.79764 1. 42644042 
а. GNP -0.000454281 0.000276510 -i.56888 0.۰1187503 
oa: R 0.022534344 0.00 4 4.348685 0.00002 650 
4,  HDIFF -0.079425302 68 -4.45349 0.0000723 
5. Т1} 0.541707141 0.031239323 17.34306 0 


لدراسة كفاءة ы‏ بقيم ا متغیرات الداحلية في النموذج الآني» نستعمل أیضا البرجي А‏ 
THEIL(|(SETUP,HMODEL-PRSHMALL) 6 4 1985: 4‏ 
Do ۲18187-192 : 1719854‏ 

THEIL TIME 


END Do TIME 
THEIL DUMP, WIHDOW=' Forecast Ferformance!) 


حيث 6 يعبر عن عدد المعادللات في النموذج و 4 عدد التنبؤات و هنا .h=4‏ 
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أدوات تطیل السلاسل الزمنية 


Ш‏ في الفصول السابقة شكلا من أشكال النمذجة القياسية» tas‏ في غ اذج 
الانحدار» التي تعتمد في تفسيرها للظاهرة على эде‏ من المتغيرات المستقلة التي تؤثر فيه اء 
وكيفية صياغة هذه النماذج. أما في هذا الفصل ستتناول شكلا آخر эз‏ في نم اذج 
السلاسل الزمنية الخطية» التي تعتمد قي تفسيرها EU‏ اهرة في EAU‏ ا الي ة عا ى 
المتوسطات المرححة للملاحظات الماضية والأخطاء العشوائية. ويشترط في هذا الشکل أن 
تكون السلسلة مستقرة. لتحقق هذه الصفة من عدمه Аз ы‏ عدة اختب ارات إحص ASL‏ 
خصصة لذلك. قبل التطرق إلى منهجية (ЫШ) Box-Jenkins‏ سنقوم بالتمييز بين ع دة 
أنواع من النم اذج الخطي a‏ للسلاس لل الزمني AR, MA, ARMA, ARIMA, А‏ 
.SARIMA‏ 


1. تعريف السلسلة الزمنية و مر BLS‏ 

السلسلة الزمنية هي مجموعة من القيم لمؤشر إحصائي معين مرتبة حس بب تسل لل 
زمني» بحيث كل فترة زمنية يقابلها قيمة عددية للمؤشر تسمى مستوى السلسلة. ومع خی 
رح авза‏ من االات ditt‏ عبر الزن CM‏ رها sels‏ 

عند بناء السلسلة الزمنية» وقبل استخدامها في التحليل أو التنبؤء لا بد من التاک د أن 
مستویاتھا قابلة للمقارنة Lad‏ بينهاء وهو شرط أساسي لصحة أي shy ЫЎ‏ تقدير وأي 
توقع. يشترط أن تكون جميع مستويات السلسلة خاصة بمكان معين» سواء أ كان إقليم ا 
أو ولاية أو ut‏ وأن تكون وحدة القياس لجميع مستويات السلسلة الزمنية موحدة. 


تحدر الإشارة إلى أن السلاسل الزمنية dole‏ ما لا dé‏ جاهزة ably‏ للتحليل مباش رة 


1- David and Michaud, 1989, p.22. 
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حيث يتطلب „у!‏ في أغلب الأحيان إجراء بعض التعديلات ab‏ المس تويات à LU‏ 
للمقارنة. 

تتكون السلسلة الزمنية من مجموعة من المركبات التي تساعدنا على معرف ة س لوك 
السلسلة وتحدید مقدار تغیراتھا وإدراك طبيعتها واتجاهها حتى يص بح SYL‏ ان القي ام 
بالتقديرات اللازمة والتنبؤات الضرورية» وهذه العناصر هي: 
1.1. الاتجاه العام Trend‏ : 

هو النمو الطبيعي للظاهرة» حيث يعبر عن تطور متغير ما عبر الزمن» سواء أ كان هذا 
التطور بميل موجب أو سالبء إلا أن هذا التطور لا يُلاحظ في الفترات القصيرة» بينم ا 
يكون واضحا في الفترات الطويلة ويرمز له بالرمز ,7. تكون مشاهدات السلسلة الزمنية 
تابعة للزمن الذي يحدد خاصيتها أو متها الرئيسية» وهذه العلاقة الزمنية قد تأحذ أشكالا 


والشكل البياني QUI‏ يوضح حالة وجود مركبة اتحاه عام في السلسة الزمنية Y,‏ 


الشكل رقم (1): منحنى معياري لسلسلة زمنية تتضمن مركبة اتجاه عام 


| 


» 
£ 


1. التغيرات الو میة :Seasonal variations‏ 
هي التغيرات التي تحدث بانتظام في وحدات زمنية متعاقبة والتی تنجم من تأثير عوامل 
ol ы 7 fa‏ 0 " " 1 
Tw Qt‏ أو هي تقلبات قصيرة المدى تتكرر على نفس الوتيرة كل سنة > ويرمز لا ب В‏ 


1- Grais, 1978, p. 326. 
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S,‏ . وكمثال odd‏ التغيرات العطل والإحازات» الإقبال على نوع من الألبسة في فصل ماء 
استهلاك AS‏ في فصل الصيف...الخ. 


والشكل juil‏ یوضح حالة وجود مر LS‏ مومعية في السلسة الزمنية LY,‏ 


الشكل رقم (2): منحنى معياري لسلسلة زمنية تتضمن مركبة موهمية 


x! 


[4 


3.1. التغيرات الدورية :Cyclical Variations‏ 
تنعكس هذه المركبة في السلاسل الزمنية طويلة المدى» My‏ تبرز Jas‏ أثر الأ< وال 
الاقتصادية مثلاء وهي تغيرات تشبه التغيرات الموسمية UT]‏ تتم في فترات أطول نسبيا من 
الفترات cues hl‏ وبالمقارنة بالتغيرات الموسمية OB‏ طول الفترة الزمنية غير معا .وم وإغ ا 
يتراوح عادة بین ثلاث سنوات إلى عشر سنوات» وبالتالي يصعب التعرف على التقلبات 
الدورية ومقاديرها EY‏ تختلف اختلافا كبيرا من دورة لأخرى سواء من حيث طول الفترة 


الزمنية للدورة أو اتساع تقلباتھا ومداهاء ونرمز لها بالرمز ‚С,‏ 


والشكل البياني QUI‏ يوضح حالة وجود مركبة الدورات في السلسة الزمنية Y,‏ 
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الشكل رقم (3): منحنى معياري لسلسلة زمنية تتضمن مركبة دورية 


É 9 


1.. التغيرات العشوائية :Random or Stochastic variations‏ 
وهي даў‏ عن تلك التذبذبات غير المنتظمة؛ و معنی أحر هي تلك التغيرات АЈ‏ اذة 
التي تنجم عن ظروف طارئة لا يمكن التنبؤ بوقوعها أو تحديد نطاق تأثيرهاء حيث تنش أ 
عن أسباب عارضة لم تكن في الحسبان مثل الزلازل» إضراب العمال...الخ» ويرم زل ا 

ب :ںھ. والشكل QUI‏ يوضح حالة وجود مركبة عشوائية في السلسة الزمنية Y,‏ 


الشكل رقم (4): منحنى يبين التغيرات العشوائية في السلسلة الزمنية 


Y Er 
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لكي نستطيع إجراء ЫЎ‏ السلاسل الزمنية إلى مركباتما يحب أن يكون لدینا £ وذج 


WL أن نحدد العلاقة بين مكونات السلسلة الزمنية» وهناك نموذج ان ش‎ gy liag Ш 


الاستخدام: 
тэ -Í‏ ا حمع: ,8+ Y, =T, +5, +С,‏ 
ب- تموذج الجداء: Y, =T, xS, xC, xe,‏ 


ويمكن معرفة طبيعة النموذج انطلاقا من حساب المتوسط الحسابي والانحراف المعياري» 
فإذا كان هذان الأخيران ثابتين عبر وحدة الزمن (مستقلین) فان السلسلة تشكل نموذج ا 
تحمیعیاء وقي حالة العكس نقول عن السلسلة А‏ تشكل نموذجا «is‏ وعند |> راء 
تعديلات على النموذج الجدائي Jef‏ على نموذج تحمیعي ويتم تحليل السلاسل الزمني А‏ 
لعزل المؤثرات المنتظمة وغير المنتظمة» ومعرفة مدى تأثير كل leu‏ على قيم ة الظ اهرة 
المشاهدة وبذلك يكون القصد من التحليل رد القيمة الكلية للظاهرة إلى عناصرها المكونة 


ы 


یمکن کشف وجود مركبات السلاسل الزمنية عن طريق تحليل المعلومات بیانیاء فيتمثل 
الاتحاہ العام في تلك المركبة التي تدفع بمنحنى تطور السلسلة عبر الزمن إلى الأعلى bt)‏ 
موحب)» أو إلى الأسفل (ميل سالب)» بينما تنعكس المركبة الدورية في الشكل QU al‏ 
على هيئة قمم أو انخفاضات بشكل منتظم يسمح لنا بتحديد فترة حدوث هذه الظاهرة. 
وأما المتغيرة العشوائية تتمثل في التذبذب الحاصل على مستوى السلس ML А «А‏ تغيرة 
الموسمية تتضح من خلال الانتظام الموجود في تسجيل قيمة على الفصل الأخير لكل سنة 
أو انخفاض قي كل بداية سنة جديدة مثلا. وا ی جانب التحليل البي Qt‏ يوج لل ع دة 
احتبارات إحصائية مخصصة لكشف هذه المركبات منها اختبار دانیال لكش ف مركب ة 
ol ZY!‏ العام حيث يعتبر هذا الأخير من أهم المركبات التي تتكون منها السلسلة الزمني А‏ 
وذلك US‏ تستخدم في عمليات ЫЙ‏ بقيم الظاهرة للفترات الزمنية السہ تقبلية» Ses‏ ىن 


1- Bourbonnais and Terraza (1998), .م‎ 
.141 ص‎ «2000 «ye 3 علي‎ -2 
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„АЁ‏ هذه المركبة بعدة طرق منها التمهيد SL‏ طريقة الأو ساط المتحركة للتخلص م ن 
الذبذبات الم و می حتی يظهر بوضوح LEY‏ العام للظاهرة محل الدراسة» كم ا یمک ن 
استخدام РЕА‏ ت اق هناك أيضا احتبار كريس كال وال يس Kruskall-‏ 
ئ لكشف المركبة ا مو میة و لکن هذه الاحتبارات تعتبر غير فعالة بالمقارنة مع اختبار 


الجذر الوحدوي الذي يمكننا من معرفة وجود 0141 عام أو مر LS‏ مو AL”‏ 


2. السلاسل الزمنية المستقرة وغير المستقرة: 

قبل الشروع في دراسة تقلبات أي ظاهرة اقتصادية لا بد من التأكد أولا من وج .ود 
old‏ 3( السلسلة Gus сада JE‏ طبيعة فو السلسلة LR‏ أن jé‏ بين سلا à wj.‏ 
مستقرة cStationary Time Series‏ وسلاسل زمنية غير مستقرة Non stationary Time‏ 
Series‏ أي ذات „о‏ 

کون السلسلة تحمل هذه الخاصية أو تلك ها علاقة مباشرة gah‏ ار تقني ЗЛА‏ ع 
المناسبة» وهناك حت من يصنف تقنيات التوقع على هذا الأس اس (مسہ تقرة أو غ پر 
مستقرة). إن السلسلة الزمنية المستقرة هي تلك التي تتغير مستویاتھا م ع ال زمن دون أن 
يتغير المتوسط cles‏ وذلك خلال فترة زمنية Ab gl‏ نسبياء أي أن السلسلة لا یوجد فيه ا 
اتحاه لا نحو الزيادة ولا نحو النقصانء أما السلسلة الزمنية غير „М‏ تقرة ف إن المس توی 
المتوسط فيها يتغير باستمرار سواء نحو الزيادة أو النقصانء Mas‏ تمثيل aly‏ لسلسلة زمنية 
غير مستقلة. 

نقول على سلسلة زمنية Le‏ مستقرة 26 خی »4 عيف «Wide sense stationarity‏ إذا 
gll po Aa a ll Uu culi clgad gi Cals”‏ ید 

1. تذبذبت حول متوسط حسابي ثابت عبر الزمن: مر >(ی 1 - ( :)8 


2 ثبات التباين عبر الزمن: 


2- تومي صالحء 1999ء ج(2)ء ص 173 
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varlY, )= EY, - Е(У,)] = varlY,,,) - EY, - БҮ) 20 20? «oo , vt 


t 


3 أن يكون التباین الشترك بين أي قيمتين لنفس pal‏ معتمدا على الفجوة الزمنية 
بين القيمتين» وليس على القيمة الفعلية للزمن الذي يحسب عند التغاير» أي على 
الفرق بين فترتين زمنيتين. 
cov(Y, Y...) = E, - ur... = и] = cov. 0...) = (E)‏ 
قد یصعب أحيانا تحديد طبيعة السلسلة الزمنية (مستقرة أو غ پر مس تقرة) س واء 
بالملاحظة البسيطة أو حت بالرسم البياني» هنا نلجأ إلى استخدام مقاييس إحصائية لاختبار 
وجود أو عدم وجود LEYI‏ العام في السلسلة أبسط هذه المقاييس وأكثرها استعمالا هي 
القيام بتقسيم السلسلة الزمنية إلى قسمين متساويين ثم حساب المتوسط الحس ابي لك لل 
قسم» فإذا كان المتوسطان الحسابيان متساويين أو قريبين من بعضهماء نقول أنه لا يوحد 
تجاه في السلسلة الزمنية وبالتالی فهي مستقرة» أما إذا كان هناك عدم تساوي ملح وظ 
فإننا نستنتج أن هناك اتحاہ أي أن السلسلة الزمنية غير مستقرة» ويمكن SUN‏ د اکٹ ر 
وذلك باحتبار معنوية هذا الاحتلاف» (أي التأكد من أن الاحتلاف بين المتوسطين معنوي 
ولم يكن نتيجة الصدفة). هناك أدوات مهمة في AZ‏ لل السلاس لل الزمني a‏ واختب ار 
استقراریتھاء هي دالة الارتباط الذاتي النظریة التي تختلف باحتلاف النماذج وتساعد على 
تمثيل السلاسل الزمنية ميدانيا و أيضا اختبار الجذر الوحدوي الذي يعة ہر الأداة УІ‏ ر 
Ad‏ 
ولنأحذ مثالا يتمثل في نموذج السير العشوائي (Random Walk)‏ : 
Y =Y +e,‏ 


e, ~ ID (0,02) | ti. T 
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نستطيع التأكد من حالة عدم الاستقرار عن طريق إيجاد التباين والتباينات المش تركة 
للسلسلة واختبار EG‏ وبأحذ التوة ع 4 +: Е(Ү,)= Е(Ү, \)+ Ele, )= E.)‏ ‹ 
ويعنى ذلك أن هذه السيرورة مستقرة بالنسبة للمتوسطء أما بالنسبة للتباين فنجد: 
var(Y,) = var(Y, (+ var(e, )+ 2cov(Y, ,,e,)‏ 

ومع E,‏ مستقلة ومتماثلة التوزيع» يكون الحد الأخير للمعادلة أعلاه معدوماء فنج لد 
في الأحير أن: 102 = 02-). var), (= var(Y,‏ أي أن ), var(Y,‏ عد var(Y,)‏ و التباين 
مرتبط بالزمن» ومنه فان السير العشوائي غير مستقر بالنسبة للتباين» liag‏ ك اف لك ي 
تكون السلسلا غير مستقرة: أما إذا Gaul‏ عدا ثابعا للسين Shy Жай‏ فالس يرورة љ ё‏ 
مستقرة بالنسبة للمتوسط AUIS‏ وبالرغم من ذلك op‏ الفروقات الأولى | . ,7 تعط ي 
سيرورة مستقرة» ما دام: „МУ, =Y,-Y,,=6,‏ 

حيث أن ,€ ذو تشويش أبيض «White Noise‏ وهذا يبين أنه من الممكن في UR м‏ 
الحالات تخصیص نموذج نظري غير مستقر» ثم نعمم سيرورة مستقرة بواسطة الفروقات» 
ومع هذا فهناك عدة حالات يكون فيها تطبيق الفروقات على السلسلة المستقرة لا يعطي 
نموذجا مستقراء وتسمى هذه الحالات بالسلاسل غير المستقرة وغير المتجانسة» أما بالنسبة 
لنموذج السير العشوائي أعلاه فهو سيرورة غير مستقرة أصلا و متجانسة م ن А ж‏ 
الأولى. 

إن تخصيص نموذج غير مستقر تبعا للفروقات يمكن أن يؤدي بنا إلى عدة مشاكل مثل 
الحصول على سيرورة لا يمكن تفريقها من أجل الوصول إلى الاستقرار وہٰذا نفهم 1 اذا 
يستخدم منمذجو السلاسل الزمنية عدة طرق» بواسطة حس اب الفروة نات للسلس لة 
الميدانية» من أجل الحصول على سلسلة محولة تظهر Ub‏ مستقرة» ثم ينظرون إلى النموذج 
الذي يمكن أن | السلسلة المستقرة» ومنه نواحه مشكل كيفية التعرف على السلس al‏ 
الميدانية هل هي مستقرة أم لا ؟. 


=202= 


إن dal‏ شيء نقوم به هو النظر إلى الرسم البياتي LULA‏ ف إذا لاحظد ا بوض وح 
تصاعد gl)‏ تنازل) في الاتحاه العام للسلسلة تكون متوسطات مختلف العید ات à sh‏ 
للسلسلة مختلفة» وهذا يعني عدم إمكانية تعميم الملاحظات على سيرورة مستقرة» وال تي 
تستلزم نفس قيمة المتوسط ECY)‏ بالنسبة لكل فترة ۲» أي أن EC)‏ غير ثابت بالنس ہة 
للزمنء وإذا فشلنا في تحديد استقرار السلسلة الميدانية من الرسم البياني» يمكن أن ننظر إلى 
دالة الارتباط الذات للعينة أو اختبار الجذر الوحدوي. 

2. اختبار معنوية معاملات الارتباط الذاتی: 

توضح دالة الارتباط АЙ‏ لسلسلة زمنية الارتباط الموجود بين AU‏ اهدات 20 .رات 
مختلفة وهي ذات أهمية بالغة في إبراز بعض الخصائص ААШ‏ للسلسلة الزمنية» ومن الناحية 
العملية نقوم بتقدير دالة الارتباط Gh‏ للمجتمع بواسطة دالة الارتباط ال Kk мй Gh‏ 
حيث تتمثل دالة الارتباط GNU‏ عند الفجوة ۸ كما يلي : 


» (v. - 7) 
B, = = СТЕ T 
7-7 
p - T عا اح اال‎ witly gv Beall ساب‎ T 
DE - Y X - Y) 7 
p(k) = Tok. حيث:‎ 
7-7۴ 
مم‎ ZE | 


حيث 7 تمثل حجم العينة و / طول الفجوة الزمنیق وتتراو ح قيمة معام ل الارتہ اط 
p(k) ali‏ عن -1 9 de‏ 


1- Michel, 1994, p. 101. 
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نقول Où‏ عن سلسلة LÍ‏ مستقرة إذا كان معامل الارتباط الذاتي يساوي الص فر أو 
قريب منه لأي فجوة أكبر من الصفرء أي أنه في هذه ا حالة يجب أن تنخفض الارتباطات 
الذاتية بسرعة كلما ارتفع / » Gl‏ إذا كانت السلسلة غير مستقرة» فإن الخطوة القادمة هي 
محاولة تفريقهاء هدف الحصول على سلسلة محولة ومستقرة» وباستعمال W,‏ كأنه سلسلة 
مفرقق يكون لدينا: 1=2,3......,7, W, =VY, =Y, -Y‏ 
بعد استعمال الفروقات للسلسلةء يمكن النظر إلى كل من الرسم البياني للسلسة المفرقة 
ودالة الارتباط الذاتي» هدف التأكد من عدم وجود مشكل عدم الاستقرار. إذا بقيت W,‏ 
غير مستقرة نواصل حساب الفروقات على الشكل: 
W, =V°Y, , t=3,4..... T‏ 
ومنه يمكن ol‏ نطبق عامل الفروقات d Differentiation coefficient‏ ^ 5 واحدة على 
السلشيلة المشتقة: 
W,=A°Y, ,t=d+1,d+2.......T‏ 
لكن عند تحليل دوال الارتباط الذاتي لسلسلة زمنية فإن السؤال الذي يطرح هو تحديد 
plk)‏ التي تكون معنويا تختلف عن الصفرء بمعنى اختبار الفرضيتين: 
Н: Xk) 30‏ 
£0 )م : H,‏ 
إذ نستطيع استعمال معامل الارتباط الذي يرتكز على إحصائية ستيودنت» هذا من 
حهة» ومن Gel der‏ برهن )1949( Qunennouille‏ على أنه من أحل 30 <7 og‏ 
المعامل p(k)‏ ينتهي تقاربيا إلى القانون الطبيعي ذي متوسط معدوم» وانحراف WNT‏ 


ومنه يعطى Slt‏ الثقة للمعامل ())م + . LO‏ إذا كان المعامل المحسوب 


. 4 فهو يختلف معنويا عن الصفر بنسبة معنوية‎ Sle خارج هذا‎ p(k) 
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في حالة ما إذا كانت بيانات السلسلة مستقرة OÙ‏ معاملات BU NI‏ غالبا ما يك ون 
abat‏ سط اسان ۵ iil ty‏ ومن تم فان حدود فترة الثقة عند مستوى 
معنوية %5 لعينة كبيرة الحجم هي Уу‏ 1.96+ وبالتالی إذا كان يقع حارج هذه الحدود 
Шр‏ نرفض فرضية العدم ويكون ULE p(k)‏ جوهريا عن الصفر. 

ولإحراء اختبار مشترك لمعنوية معاملات الارتباط QIU‏ كمجموعة نستخدم إحصائية 
:Box-Pierce‏ 


Q-TY P 


k=1 
.» و نسبة معنوية‎ K التي تتوزع توزيع ”بر بدرحة حرية‎ 
كل معاملات الارتب اط‎ ol نرفض فرضية العدم القائلة‎ © < 72(K) إذا كان‎ v 
مساوية للصفر وهذا يعني أن السلسلة غير مستقرة.‎ Gli 
نرفض الفرضية البديلة ونقبل فرضية العدم وهذا يعني أن‎ © > y2(K) إذا كان‎ v 
(S Lay سور‎ ALL 
. كما أنه توحد إحصائية أخرى بديلة تستخدم في إجراء نفس الاختبار السابق تسمى ب‎ 
المعدلة و التي تعطى بالعلاقة التالية:‎ Box-Pierce وهي إحصائية‎ Ljung-Box statistic 


© 
Т-К 


v» 


Q'- T(T 42) 


التي تتوزع توزيع Y^‏ بدرحة حرية K‏ و نسبة معنوية ». ويمكن استخدامها في حال & 
العينات الصغيرة الحجم لأنمما تعطي نتائج أفضل من Q‏ مع کونھا تصلح للعينات كبيرة 


1 


الحجم . 


1- عبد القادر محمد عبد القادر عطیةء ص 620. 
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en ‚2.2‏ اختبارات الجذر الوحدوي :Unit Root tests‏ 
إن اختبارات الجذر الوحدوي لا تعمل فقط على كشف مركبة الاتحاہ العام» بل L s|‏ 
تساعد على تحديد الطريقة المناسبة لجحعل السلسلة مستقرة» وم ن أج لى فه مھ ذه 

الاختبارات لا بد من التفريق بين نوعين من النماذج غير المستقرة: 

+ النموذج :Trend Stationary TS‏ هذه النماذج غير مستقرة» وتبرز عدم 
استقرارية تحديديه «deterministic‏ وتأحذ الشكل Y=f(t)+e,‏ حيث f(t)‏ 
دالة كثير حدود للزمن (خطية أو غير خحطية)» و تشويش أبيض» وأكثر هذه 
النماذج انتشارا يأحذ شكل كثير الحدود من الدرحة الأولى» ويكتب من الشکل 
=a, ta, 1+6,‏ ۲. هذا النموذج غير مستقر» OY‏ متوسطه lip E(Y)‏ 
بالزمن» LS‏ نحعله مستقرا بتقدير dud, All‏ بطريقة ole M‏ الصغرى 
العادية» وطرح المقدار 1 ,۵+ ر۵ من Y,‏ أي: ۵ +7-۵. 

*—5 النموذج :Differency Stationary DS‏ هذه النماذج أيضا غير مستقرة وة jy‏ 
عدم استقرارية عشوائية deb, Stochastic‏ الشكل Y, =Y + fe,‏ ويمكننا 
حعلها مستقرة باستعمال الفروقات أي: مم +6 = VIY‏ حيث: В‏ ثاب ت 
حقيقي» و : درجة الفروقات. Whey‏ لُستعمل الفروقات من الدرجة الأولى في 
هذه النماذج 1= 4» وتكتب من الشكل VY, = 6 ee,‏ وتأحذ هذه al‏ اذج 
شكلين: 

1. إذا كانت 6-0 : يسمى النموذج DS‏ بدون مشتقة» ويكة لب م بن 
الشكل: ,68+ Y, CY,‏ وبما أن в,‏ تشويش أبيض» OÙ‏ النموذج يسمى 
" نموذج السير العشوائي "Random Walk Model‏ وهو كثير الاستعمال 
في دراسة الأسواق ASU‏ 

2. إذا كانت 0ء 8 : يسمى النموذج DS‏ بالمشتقة» ويكتب من الش .كل 


2 = +p +E, 
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: Dickey-Fuller (DF) test اختبار ديكي- فولر‎ .1.2.2 

تعمل اختبارات ديكي- فولار )1979 (Dickey-Fuller,‏ على البحث في الاستقرارية 
أو عدمها لسلسلة زمنية cle‏ وذلك بتحديد مركبة УИ‏ العام» سواء كاذ ت تحديدي А‏ 
(deterministic)‏ أو عشوائية (Stochastic)‏ لعرض هذا الاحتبار jag‏ بنموذج الس ير 
العشوائي التالي الذي يسمى بنموذج الانحدار HUE‏ من الدرحة الأولى ARC)‏ وال gi‏ 
يكب de‏ الفشکل 

Y, رپ‎ 

حيث ,6 : حد الخطأ العشوائي» والذي يفترض فيه: وسط حسابي معدوم» تباین ثاب сс‏ 
وقيم غير مرتبطة (عندئذ يسمى حد الخطأ أو التشويش الأبيض). 

يلاحظ أن معامل الانحدار يساوي الواحد 1ء وإذا كان هذا هو الأمر في الواقع» ف Ob‏ 
هذا sop‏ إلى وحود مشكلة الجذر الوحدوي الذي يعني عدم استقرار بيانات السلس CAL‏ 
حيث یوجد هناك اتحاه في البيانات. لذا إذا Lod‏ بتقدير الصيغة التالية: ,6+ , ,6,7 2 CY,‏ 
واتضح أن Ob ф=1‏ المتغير Y,‏ يكون له جذر وحدويء ويعاني م ان مش كلة ء دم 
الاستقرار. وتعرف السلسلة التي يوحد لها جذر مساو للوحدة aS)‏ ا ذكرذ ا أع (A‏ 
بسلسلة السير )2 Random Walk Time Series), Jl‏ وهي إحدى الأمثلة للسلسلة غير 
المستقرة. 


و بطرح لآ من طرف المعادلة te,‏ ل1ل = Y,‏ نتحصل على الصيغة التالية: 
VY, = (6 -1(7 + e,‏ 


VY,=AY,,+6 , @-l=A 

- حيث: , «УУ = Y, Y,‏ والآن أصبحت الفرضيات من الشكل: 
Ну: 7۸-0‏ 
H: А=0‏ 


ويلاحظ أنه إذا ثبت في الواقع أن 0> 7ء فان ,م = VY,‏ وعندئذ يقال أن سلس al‏ 


الفروقات من الدرحة الأولى من السير العشوائى مستقرة» ولذا فان السلس لة الأص al‏ 
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تكون متكاملة من الرتبة الأولى 1 Integrated of Order‏ ونرمز № ب . . (701. أم ا إذا 
كانت السلسلة مستقرة بعد الحصول على الفروقات من الدرجة الثانية (الفروقات الأولى 
للفروقات الأولى)» فإن السلسلة الأصلية تكون متكاملة م ن GN‏ ة الثاني ة أي d(2)‏ 


وهكذا.. 


وإذا كانت السلسلة الأصلية مستقرة يقال UT‏ متكاملة من الرتبة صفر أي IO)‏ 


ولاختبار مدى استقرار السلسلة نتبع الخطوات التالية: 


نقوم بحساب ما يسمى ب т.‏ بعد تقدير الصيغة ,6+ , CY, = Y,‏ بقس D À‏ 


على الخطأ المعياري А‏ أي: ut‏ 


23 


. لا نستطيع مقارنة 7 ا حسوبة بقيم ‏ المحدولة» حت في العينات الكبيرة» لگھ الا 


تتبع هذا التوزيع» Us‏ نبحث عن 7 الحدولية في جداول معدة حصيصا بواسطة 
Dickey & Fuller‏ ولذا يعرف هذا syl‏ ار zl‏ ار Dickey-(DF-test)‏ 
.Fuller Test‏ 
القرار: 
"m‏ إذا كانت ce T,‏ وبة > T,‏ ا حدول 3: ذ رفض فرض ية الع دم 
:H,‏ 1= أو 22-0 ونقبل الفرضية البديا D del H, à‏ 
0 )» وبالتالي تكون السلسلة مستقرة. 
e‏ إذا كانت .2 ا حسوبة < quel T,‏ نقبل فرضية ф=1 :H, е)‏ 
ونرفض الفرضية البديلة cf 21 2H,‏ وني هذه الحالة تكون السلسلة 


قير مسر 


sil 


ولقد جرت العادة على إجراء اختبار Dickey-Fuller‏ باستخدام ع ددم نن ص & 
| 1 
الانحدار تتمثل في : 


1- عبد القادر محمد عبد القادر عطیةء ص 623. 
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VY, = (6 - Y, , + ب‎ 


VY, = (9 - JY, , - c 2, 
VY, = (0-1), c bt ع‎ 
وإذا وضعنا1-م = ۸ تصبح:‎ 
AY, SAY Ен (1) 
AY, = АҮ у +с+ё, ل‎ (2) 
WY SAY ЕРЕ dues (3) 


حيث أن اختبار الفرضية 0= 4: Hy‏ هو نفسه اختبار الفرضية 1> لل Hy‏ مع مراعاة 
أنه تم إدخال الحد الثابت с‏ في الصيغة )2( وإدخال حد للاتحاه العام يتمثل في ال ۔زمن / 
في الصيغة (3). 
وني كل صيغة من الصيغ الثلاثة تكون الفروضيات من الشکل: 
H,:4=0 (¢=1)‏ 
H,:ÀA*0 (¢#1)‏ 
إن مبدأ هذا الاحتبار بسيط هو: 
e‏ تحققت الفرضية 1> لئ : (H:4=0) Hy‏ في أحد النماذج الثلاثة ف إن 
السلسلة غير مستقرة. 
e‏ النموذج (3)ء إذا ШЗ‏ الفرضية البديلة (H ipl)‏ و DENS‏ معنوب ا 
مختلف عن الصفرء ob‏ النموذج من النوع TS‏ ویرجع مستقرا بطريقة الانحدار 
كما بيناها سابقا. 
+ حسب الفرضية OÙ Ay‏ القواعد الإحصائية الاعتيادية من غير الممكن تطبيقها 
من أجل الاختبار. لذلك عمد ديكي وفولار إلى دراسة التوزيع التقاربي للمقدر 
T,‏ وذلك بمساعدة محاكاة مونتي-كارلو «Monte-Carlo simulation‏ حيث 
جدولوا القيم الحرحة من أحل عينات ذات أطوال مختلفة» هذه ا حداول شبيهة 
بجداول ستيودنت. وقي حالة وجود مشكلة الارتباط GUN‏ بالحد العشوائي ,ع 
فإن الصيغة الملائمة للاستخدام هي اختبار ديكي فولار المطور. 
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في النماذج السابقة عند استعمالنا لاختبار ديكي-فولار البسیطہ ف إن النم وذج,ع 
عبارة عن صدمات عشوائية افتراضاء ففي حالة وجود ارتباط ذاق بين الأحط اء ط ور 
ديكي وفولار )1981( اختبارا يسمى باختبار Su»‏ فولار المطور Augmented Dickey-‏ 
.Fuller (ADF) test‏ 


إن احتبارات ADF‏ ترتكز على الفرضية 1> Н:‏ وعلی التقدير بواسطة مربعات 
1 


t C6 el 
VY, = AY,, رت‎ $8 ы (4) 
VY, -AY,, -" ص0۲۷‎ OE, سس‎ (5) 
im 
VY, =AY,, ONE ы HCHDEFE, ios (6) 
= 


- نستطيع أن نحدد القيمة p‏ حسب معيار Akaike‏ أو معيار „Schwarz‏ 


إن اختبار ADF‏ يحمل نفس خصائص اختبار DF‏ بحیث يستخدم الفروة ات ذات 
الفحؤة һы уле „КМ = У-Ү. Ә-ә СУУ gh ve)‏ 
ويتم إدراج эде‏ من الفروقات ذات الفجوة الزمنية حتى تختفي مشكلة الارتباط БЕЧ‏ 

وفيما يلي صورة مبسطة لمنهجية اختبارات الجذر الوحدوي ل ديكي- 5 ON‏ 


Bourbonnais (2003), p. 234.‏ -1 
2- عبد القادر محمد عبد القادر عطیةء ص 623. 
Bourbonnais (2003), p. 236‏ -3 
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Y, =фҮ + c bt تقدير النموذج (3): ,ع‎ 
(=0  :رابتخا‎ + 


تقدير النموذج (2): ,ع +ع + ,۲م = Y,‏ 
+ اختبار:  c=0‏ 
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2 اختبار فيليبس و Phillips and Perron test (1988) Dax‏ :: 
يعتبر هذا الاختبار غير المعلمي فعالاء حيث يأخذ بعين الاعتب ار التب .اين الش .رطي 
celles SU‏ فهو يسمح بإلغاء التحيزات AW‏ عن المميزات الخاصة للتذبذبات العش وائیق 

حيث اعتمد )1988( Philips and Perron‏ نفس жуй‏ ات ا ح دودة لاختب اري 
'ADF3DF‏ ویجری هذا الاختبار في أربعة مراحل: 
1. تقدير بواسطة OLS‏ النماذج الثلاثة القاعدية Y‏ ار C^ «Dickey-Fuller‏ 
حساب الإحصائيات المرافقة. 


и x» 7 5 :‏ 8 
pis .2‏ التباين قصير المدى: SE‏ “26 حيث ё‏ تمثل البواقي. 


1=1 


POT CUT: 3‏ التباين طويل «АМ‏ والمستخرج من = لال 
التباینات ا مشت as‏ لبواقي النماذج السابقة» حيث: 


12 T A 
s р +21) ав 
1=1 


i=l 1=і+1 
Newey- / من أجل تقدير هذا التباين يجب من الضروري إیجاد ع دد التب ۔اطؤات‎ 


2/9 
West‏ المقدر بدلالة эде‏ المشاهدات الكلية (T‏ على النحو التالي: 7{ 7 


100 
T(k - 16; 
JE 


4 حساب إحصائية فیلییس وب يروك: 


& A پل ا۔م‎ 
O. 

d ^2 

کے ck‏ والذي يساوي 1 — في JI‏ التقاربية —(авутарїойс)‏ عندما تکون 

Sy 

ب تشويشا أبيض. هذه الإحصائية تقارن مع القيمة الحرجة لحدول ماك كينون 


.MacKinnon 


1- قبلي ма)‏ « 1999ء ص 50 


EU ra 


J(KPSS Test, 1992) KPSS اختبار‎ 2 

= رح )1992( Kwiatkowski.; Phillips.; Schmidt; Shin‏ اس تخدام sm‏ ار 
مضاعف لاغرانج» لاختبار فرضية العدم التي تقرر الاستقرارية للسلسلة. ويكون اختبار 
KPSS‏ على المراحل التالية: 


1. فبعد تقدير النماذج (2) أو (3)ء نحسب المجموع ال حزئي للبواقي: -X&‏ ,5 


і=1 
بنفس طريقة احتبار فلییس وبيرون.‎ s] نقدر التباين الطويل الأحل‎ 2 


T 
2 


3 نحسب إحصائية اختبار KPSS‏ من العلاقة: رھ ا 


1 
Ф‏ نرفض فرضية العدم (فرضية الاستقرار): إذا كانت الإحصائية antl‏ وبة 
ST LM‏ من القيمة ا حرجة المستخرحة من الجدول المعد م Le‏ رف 
.Kwiatkowski, Phillips, Schmidt.and Shin (1992.)‏ 
LE €‏ بفرضية الاستقرار: إذا كانت الإحصائية LM‏ أصغر م ن القيم à‏ 
ا حرجة. 
VI‏ أن هناك احتبارات أخرى لاختبار الجدر الوحدوي سا HEGY jux!‏ الذي يختبر 
وجود مركبة مو میة في السلسلة الزمنية. اقترح هذا الاختبار )1990( -Hylleberg and al‏ 
هذه الإحصائية تقارن مع القيم ا حرجة .Franses and Hobijn (1997). J‏ 


مثال 1: 


الشكل البياني )6( يوضح تطور الطلب على الكهرباء في الجزائر (باللوغاريتم) = لال 
الفترة 1970 و 2008 على شكل معطيات سنوية: 


1- Kwiatkowski, Phillips, Schmidt.and Shin (1992.) 
2- Hylleberg, Engle, Granger and Y oo (1990). pp. 215-238. 
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الشكل رقم (6): تطور الطلب على الكهرباء في الجزائر باللوغاريتم )2008-1970( 


10 
9 | 
8. 
74 
—————————— 
7O £5 80 85 90 95 00 05 


—— LOGQT 


الهدف الرئيسي هو معرفة طبيعة التغيرات التي تطرأ على قيم الطلب على الكهرباء في 
الحزائر في الفترات الزمنية من أحل استخراج في الأخير القيم المتوقعة oib‏ الظاهرة. للقيام 
بعملية са До)‏ فلا بد أولا من دراسة استقرارية السلسلة. نلاحظ من خلال الشكل )6( 
أن هذه السلسلة تحتوي على اتحاه عام BY‏ لا تتذبذب حول وسط Ghee‏ ثابت. تکون 
السلسلة مستقرة» إذا كانت معاملات دالة الارتباط الذاتي p(k)‏ لا تختلف معنويا ع عن 
الصفر من أحل كل 0< ۸. والشكل التالی يبين دالة الارتباط Gl‏ البسيطة والجزئي А‏ 
للسلسلة محل الدراسة: 
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الشكل رقم (7): دالة الارتباط الذاتی و ا جزئي لسلسلة الطلب على الكهرباء باللوغاريتم 


Sample: 1969 2008 
Included observations: 9 


Autocorrelation Partial Correlation AC PAC Q-Stat Prob 


0.893 0.893 33.539 0.000 
0.867 0.347 66.057 0.000 
0.789 -0.148 93.707 0.000 
0.710 -0.184 116.75 0.000 
0.630 -0.082 135.39 0.000 
0.551 -0.008 150.11 0.000 
0.473 -0.018 161.29 0.000 
0.398 -0.034 169.47 0.000 
0.322 -0.063 174.98 0.000 
0.250 -0.046 176.42 0.000 
0.183 -0.011 180.34 0.000 
0.117 -0.035 181.15 0.000 
0.054 -0.054 161.32 0.000 
-0.004 -0.032 181.32 0.000 
-0.058 -0.022 181.55 0.000 
-0.115 -0.065 182.46 0.000 


نلاحظ من خلال دالة الارتباط ЗАЙ‏ أن المعاملات ا حسوبة من أجل الفجوات 
9.- م تختلف معنويا عن الصفر عند مستوى معنوية 965 (خارج مال الثقة 


/ >16 ذات الفجوات‎ GU الارتباط‎ Айз اسة المعنوية الكلية لمعاملات‎ E Ljung-Box 
في‎ Q-Stat قيمة في العمود‎ 1 Q' إحصائية الاختبار ا حسوبة‎ Gilg Ge أعلاه»‎ 
: الشكل أعلاه ¢ أي‎ 


"n 
0: - 7 + کر 39069 = 7 20 لزه‎ 4 p 200 - پر > 46 دو‎ 45(16 ) = 26.30 
У 


لدينا الإحصائية المحسوبة 18246= O°‏ 451 من الإحصائية ا جحدولة 
y? (16) = 26.30‏ ومنه نرفض فرضية العدم القائل بأن کل معاملات الارتباط الذاتی 


تساوي معنويا الصفر عند مستوى معنوية %5 


ا 


للكشف عن مر كبة الاتحاه العام و تحديد الطريقة المناسبة لجعل سلسلة الطلب على 
الكهرباء مستقرة» نقوم باستعمال اختبارات الجذر الوحدوي. بالاستعانة ببرحیة 
۵ء بمکن اختبار عدم استقرارية السلسلة وفق منهجية Dickey-Fuller‏ و 
.KPSS 5Philips-Perron‏ 


باستعمال (Eviews it,‏ نتحصل على نتائج 423 معالم النموذج )3( Ax de‏ 
المربعات الصغرى كما يلى: 
ب + AY, = -0.812Y, , + 6.665 + 0.072 t‏ 
)4.725( )5.015( )4.948-( 


حيث أن القيم التي بين قوسين C)‏ هي قيم ستيودنت. 

من الملاحظ من نتائج التقدير أن معامل الاتحاہ العام م يختلف معنويا عن الصفر بنسبة 
معنوية ۹905ء نرفض الفرضية Hy‏ و للمعامل ф‏ معنوية إحصائية» فهو ALA‏ معنويا عن 
الواحد أي أن 4 (معامل , (Y,‏ يختلف معنويا عن الصفر بنسبة معنوية %5. نستنتج أنه 
يحب قبول فرضية TS‏ أي أن عدم استقرار السيرورة التي تشرح الطلب على الكهرباء في 
الجزائر ناجمة عن وجود о‏ عام ثابت و ليس عشوائيا. بعد تقدير المعادلة (1)» es‏ 


على النتائج التالية: 
AY, = 0.010Y, , +é,‏ 
)0.614( 


نلاحظ أن القيمة المحسوبة 0.614 - г. - 1.94 < t,‏ بالقيمة المطلقة» نقبل 
الفرضية Hy‏ أي أن السلسلة غير مستقرة. 


الجدول التالي يعطي نتائج احتبارات الجذر الوحدوي (KPSS «PP ADF)‏ : 
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الجدول (1): نتائج اختبارات الحذر الوحدوي 


نوع الاحتبار نوع النموذج القيمة ا حسوبة القيمة ا حرجة 

اختبار ADF‏ النموذج )4( 1.751487 1.9510- 

جار واو النموذج (5) 2.087770- 2.9499- 

-3.5468 -1.213851 (6) النموذج‎ H, 

-1.9498 1.343037 (D النموذج‎ Philips- اعتبار‎ 

-2.9399 -1.347534 Q النموذج‎ Perron (PP) 

حذر وحدوي: Ay‏ النموذج )3( 3.454286- 3.5312- 
اعتبار KPSS‏ النموذج )2( 0.6579 0.463 
استقرارية: Hy,‏ النموذج (3) 0.1697 0.146 


بالنسبة لاختبار эде (ADF‏ التباطؤات التي من Ve‏ معيار AIC‏ أصغر ما يمكن هو 


Ul 4‏ بالنسبة لاحتباري PP‏ و эде KPSS‏ التباطؤات 7 Newey-West‏ یس اوي 6. 
من خلال هذه النتائج نستنتج أن سلسلة الطلب على الكهرباء غير مستقرة وتحتوي على 
جذر وحدويء لإزالة مركبة الاتحاه العام» فلا بد من استعمال تقنية المربعات الصغرى و 
لکن يمكن أيضا القيام بحساب الفروقات من الدرجة الأولى 1= 4 . الشكل التالي ي بين 
alls‏ الارتباط الذاتي البسيطة والحزئية للسلسلة ذات الفروقات من الدرجة الأولى: 


E ra 


الشكل رقم (8): دالة الارتباط الذاتي و الجزئي للسلسلة ذات الفروقات من الدرجة الأولى 


Included observations 


Autocorrelation 


: 38 


Partial Correlation 


CO — ری‎ Cn عط‎ CO بح‎ — 


A 
.0 
.0 
.0 
.0 
D 
D 
0 
D 


555-595 555 


72 
03 
09 
00 
03 


24 
05 


02 


034 - 


06 


09 


0. 
0. 
0. 
0. 
38 -0. 
0. 
0. 
0. 
0. 
0. 
0. 


30 - 
036 


PAC Q-Stat Prob 


0. 
0. 
0. 
0. 
-0. 
28 - 
30 - 


472 
283 
196 
141 
098 
027 
034 
001 
027 
021 
047 
005 
008 
033 
008 
016 


أن المعاملات ا حسوبة من أجل الفجوات 2,....,16 = ۸ 


4 أي تتناقص بوتيرة سريعة 


— 1.96 +1.96 


т т 


9.1674 
9.1678 
9.1709 
9.1709 
9.1715 
9.2085 
9.2528 
9.2815 
9.2829 
9.3625 
9.3628 
9.4318 
9.4338 
9.4900 
9.5779 
9.5842 


0.002 
0.010 
0.027 
0.057 
0.102 
0.162 
0.235 
0.319 
0.412 
0.498 
0.588 
0.666 
0.739 
0.798 
0.845 
0.887 


نلاحظ من الشكل )8( 


تساوي معنويا الصفر (داحل محال Е‏ 


نحو الصفر ويمكن التأكد من ذلك باستعمال اختبار «Ljung-Box‏ لدينا: 


: 16 6200 16 p 
Q'-T(r«2)V £ 38(38 + 2 
( CE ( mo 


y2,,(16) = 26.30‏ < ودود گا 


à. المحدول‎ asl أص غر م بن الاحص‎ Q' —9.58 المحس وبة‎ AIL ال(حص‎ шд. J 


aus у2 „(16 )= 26.30‏ نقبل فرضية العدم» أي أن كل معاملات الارتب اط ال QM.‏ 


1- Jarque and Bera (1987) 


1 
3. اختبارات التوزيع الطبيعي Normality Tests‏ : 
للبدة بدراسة السلوك الدوري لأي سلسلة Аша)‏ مستقرة فلا يد cp à Val‏ ذراس à‏ 


التوزيع الاحتمالي الذي تخضع له أي ظاهرة من أجل إعطاء نظرة أولية حول طبيعة هذه 


=21в= 


السلسلة 5А‏ نذكر أنه من صفات التوزيع الطبيء ي ينبغ ي ان يک .ون معام J‏ 
9 معدوما و معامل Kurtosis‏ مساويا إلى 3. فالقانون الطبيعي يتميز بالتد JBL‏ 
بالنسبة إلى المتوسط و باحتمال ضعيف للقيم الشاذة. یعتمد اختبار Jarque‏ و Вега‏ على 
معاملي التفلطح Kurtosis‏ و التناظر .Skewness‏ 


F 
Л >-7) من الشکل‎ Y, إذا كان العزم امم ركز من الدرجة  للسلسلة‎ 
1=1 
يكتب كما يلي:‎ Skewness معامل‎ ob 
1 | 
xe o, 
1e u 
S= 1 = 5 = fj, 
= ту) : 
» 


K = = ے‎ Ha _ B, فهو:‎ Kurtosis أما معامل‎ 


حيث т‏ المتوسط الحسابي للسلسلة الزمنية المستقرة. إذا كان التوزيع طبيعي ا وء دد 
المشاهدات كبيرا ‹30>и‏ فإن: 


كما أشرنا سابقاء فاحتبار جارك و Lu‏ يجمع بين المعاملين السابقين» ف إذا كاذ ست 
1/2 


BI", f‏ تتبعان التوزيع الطبيعي» OB‏ القيمة 5 تتبع توزيع ”بر بدرحات حرية 2 حيث: 


)2( پر ~ JB = = + 5 з)‏ . يتم إذن اختبار الفرضية التالية: 


H,: В? = B,-3=0 
فإننا نرفض فرضية التوزيع الطبيعي للسلسلة بنسبة معنوية يه.‎ ЛВ > 77 (2) إذا كانت‎ 
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هناك اختبارات أخرى كثيرة USE‏ من دراسة طبيعة التوزيع الاحتمالي للسلسلة الزمنية 
المستقرة» نذكر منها على سبيل JUN‏ طريقة النواة لتقدير دالة الكثافة التي تعتم عا ى 
معلم التمهيد الذي يتمثل في النافذة» فيتم في هذه ا حالة مقارنة دالة الكثافة المقدرة بطريقة 
النواة بدالة كثافة التوزيع الطبیعيء فإذا كان هناك تقارب بينهما Op‏ التوزيع tee‏ 

تحدر الإشارة إلى أن السلاسل الزمنية المالية تتميز بتوزيع غير طبيعي حي ث أن ه ذا 
التوزيع غير متناظر» فعدم التناظر يعتبر إشارة al‏ عدم خطية النموذج الذي 2 تلاءم ^ c‏ 
الظاهرة المدروسة باعتبار وجود تذبذبات غير ثابتة في التباین الشرطى للصدمات التى تطرأ 
على السوق المالي. سنتطرق إلى هذا النوع من المشاكل بالتفصيل في الفصل الثامن. 
مثال 2: 

سنختبر في هذه المثال ما إذا كانت سلسلة ДЫ‏ على الكهرب اء المس تقرة تحم لل 
айша»‏ التوزيع الطبيعي أم لاء من أجل هذا يمكننا استعمال !> ار Jarque-Berra‏ و 


ذلك بالاستعانة ببريحية :Eviews‏ 


الشكل رقم (9): معاملات التوزيع الطبيعي 


35 
Series: DLOGLQT 
30 J Sample 1971 2008 
Observations 38 
254 
Mean 0.092084 
20 | Median 0.086386 
Maximum 1.205088 
15. Minimum -0.976602 
Std. Dev. 0.257565 
10 Skewness 0.253305 
Kurtosis 17.90815 
93 Jarque-Bera 6 
К NN Probability 0.000000 


]- سيتم دراسة هذا النوع من الطرق بالتفصيل في الفصل 9. 


E 


إن دراسة التوزيع الطبيعي هذه السلسلة تتم انطلاقا من قيمة معامل التناظر وال تفطح 
Skewness‏ و Kurtosis‏ على الترتيب: 
٭ Skewness од)‏ (اختبار فرضية التد اظر): 0= Ноги‏ نق وم بحس اب 
الإحصائية: 
0.2533-0 _ 2-0 


“EE 


لدينا 1.96« v,‏ ومنه نقبل الفرضية 0= H,:v,‏ أي ül‏ هذه السلسلة متناظرة. 


90 احتبار :Kurtosis‏ (احتبار فرضية التفلطح الطبيعي) 0 = 1и‏ 7 
17.9081-3 3— در _ 


E 


ما أن 1.96 < tv,‏ نرفض فرضية التفلطح الطبيعي للسلسلة.. 
E‏ التأكد من ذلك باستعمال إحصائية «Jarque-Bera‏ حیث نلاح ظ أن ol л‏ 


= 0.638 > 6 


= 18.75 > 1.96 


الأخيرة 5.99 =(2) ade, JB = 352.306 > eos‏ السلسلة المستقرة Y‏ تتوزع توزیع ا 


:Independence Tests اختبارات الاستقلالية‎ .4 
Ох on parametric MizrachTest - Mizrach اختبار‎ .1.4 

طور )1996( Mizrach‏ اختبارا غير معلمي يسمح باختبار فرضية استقلالية المشاهدات 
(iid) independently and identically distributed‏ الخاصة بالسلاسل الزمني ةے ض د 
فرضية بديلة غير معروفة» هذا الاختبار لا يكشف فقط وجود ارتباط Gale‏ في السلاسل 
الزمنية» وإنغا يكشف أيضا وجود بنية غير خطية. 


1- Mizrach (1996). 
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لیکن piss pua‏ ,م متتالية متزايدة لأعداد صحيحة على L<T—m+1 [LL]‏ 
في JE‏ وجود ارتباط» لدينا: 
Phy... < &,.......... rep > us |= (Рр, « e"‏ 
نقدر التوزيعات المشتركة F(Y”)‏ و الحامشية F(y,)‏ قي هذه المعادلة بطريقة al gall‏ 
Р‏ جہ 2 : كل : 


44 6ج‎ -K ) 
,€ 
0, otherwise i: 


الاحتمال غير الشرطي المشترك من أجل القيم y‏ أصغر من E‏ يعطى بالعلاقة: 
dF)‏ ہم ال[ ]] = Ө.)‏ 


K(y,)=1(y, > €)= | 


إذن الإحصائية U-statistic U‏ يمكن كتابتها على الشكل: 
n m-l‏ 


Ө(к,п, є) )у= Jon, € ۷/(ء‎ , n=T-m+1 


t=l i=0 


وكنتيجة لذلك» يمكن بناء الاختبار اللامعلمي ل . Mizrach.‏ و ذل ك wl‏ تعمال 
المقدرات المتسقة للعزمين الأول ally‏ للإحصائية U‏ تحت ظل قب ول فرض ية الع لدم 
لاستقلالية المشاهدات» إحصائية Mizrach‏ تتبع القانون الطبيعي الم رکز والمحتصر". من 
أحل: o3 cp, e[LE];i = 1...., m- LL <n‏ إذا كان 0 «O(k, e)»‏ فإن: 


Ja —__10(m.me)- Om 1.e me) | 
Е ln, eol, n „e€ X1- 0(m —1, n, &)Y1 - 17 mE e»p^ N(0,1) 


إذا كانت إحصائية Mizrach‏ أكبر من القيمة الحرحة للتوزيع الطبيعي عند مس توى 
معنوية Шр са‏ نرفض فرضية العدم CH,‏ ومنه تكون السلسلة ذات بنیة ارتباط. هد اك 
ربط بين رفض الاستقلالية و قابلية السلسلة للتنبق فإذا رفض نا eH,‏ ذا یع ني أن 
السلسلة تتميز ببنية ارتباط أي أن الظاهرة الاقتصادية قابلة gu!‏ على call‏ القصير أي أن 


التقلبات الدورية ob‏ الظاهرة ما هى إلا نتيجة صدمات خارجیة عابرة. 


1- Mizrach (1996, p.7) 
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ويعتبر احتبار S5 NI Mizrach‏ فعالية وقوة من ب ين BEM‏ ارات غ ير المعلمي à‏ 
للاستقلالية» حيث يستطيع أن يكشف لنا عن كل أنواع الارتباط» ويساعدنا في تحدي ند 
أحسن سيرورة معممة للمعطيات .Data generator Process (DGP)‏ 

:'-Non parametric BDS Test -BDS اختبار‎ .2.4 

اقترح )1987( Brock, Dechert and Scheinkman‏ احتبارا غير معلمي يعتمد عا ى 
تكامل الارتباط ل Grassbege et Procaccia‏ . يعتبر هذا أكثر قوة من اختبار Mizrach‏ 
عندما يكون حجم العينة يفوق 1000 مشاهدة. نختبر الفرضية القائلة بأن السلسلة مستقلة 
ومتمائلة التوزيع (iid) independently and identically distributed‏ - د فرض ,4 
الارتباط الخطي أو غير الخطي. 

نذكر أن تكامل الارتباط يعرف كما يلي: 


C(e,k) = Унів | -v?]) 


n(n -1) در‎ 
‘Heaviside Jl» هي‎ H و‎ = max|Y,| و‎ n2 7 -۸ +1 حيث‎ 
L siy 0 
H(y)= 
0) р otherwise 
ان‎ S أذ هإذا‎ iid فرضية‎ — Brock, Dechert and Scheinkman (1987) بين‎ 
فإن:‎ co? »0 
To ی) ]72 مع‎ m, T) -(С(е,т,Т))" |> N(0,02) 
m-l 
с? = Ls +23 КС? + (k-D c?" - exce حيث:‎ 
i-l 
Gee) e BU.) 
K = K(e)= (IQ, Y, e)1Q',.Y,,e)) = 


و 7(a,b;e)‏ دالة C(e) UI .Heaviside‏ مقدرة ب . C(e,T)‏ و K(e)‏ بالمعادلة: 


1- Brock, Dechert, Scheinkman (1987) and Brock, Dechert, Scheinkman and LeBaron 
(1996). 


E 


6 
— Ny 
nanny 24 0 №) 


K(e,T)- 
و‎ 
I(a,b,c) = sl. b;&)i(b,c;&) + I(a,c;&)I (cb; &) + به ,ط)1‎ ғ) Ка, с;е) 
معطاة بالعلاقة:‎ BDS إحصائية‎ 

W(e,m,T) T^ D(e,m,T)/oc, (e,T) 
D(e,m,T) = C(e,m,T) - (C(e,m,T))" ds 
' did تنعدم هذه الإحصائية من أحل حجم عينة يؤول إلى ما لا نحایة إذا كانت السلس لة‎ 
بع ين الاعتب ار أن‎ À xNU بارتباط 3 وي.‎ pod وغير معدومة إذا كانت السيرورة‎ 
”إ(ارع) | (ارع)0 ء يمكن كتابة المعادلة الأخيرة كما يلي:‎ 

_ туз Cem- cca» | 


Ole) 
تحت ظل قبول فرضية السير العشوائي» تتوزع هذه الإحصائية توزيعا طبيعيا مرک زا‎ 
. و النواة م‎ Embedding Dimension m هي > جحهولين: البعد‎ W مختزلا. يتبين لنا أن‎ 


W(E,m) 


يوحد علاقة مهمة تربط بين احتيار т‏ و م و خصائص العينة الصغيرة لإحصائية .BDS‏ 
من أجل كل قيمة ”» لا يجب أن يكون ع لا كبيرا و لا صغيرا. يتم إذن اختیار م بحيث 


yii عار اود‎ deos الروت‎ aea المازی‎ ЭПА بجت ھی‎ ee _<<2 
B 0 


بعد المعطيات المتوفرة لدينا. التوزيع صحيح على عينة محدودة إذا كان 200 > , T‏ 
date‏ تختبر إحصائية BDS‏ فرضية العدم لسلسلة cid‏ فرفض هذه الفرضية یمکن أن يكون 
ناجما عن وجود بنية ارتباط G‏ سيرورة عشوائية خطية أو بنية ارتباط غير خطي (عشوائي 
بحت أو مشوش (Chaotic‏ یمکن القول أن هذا الاحتبار ый‏ أيضا ALG‏ السلسلة الزمنية 
gall‏ على المدى القصیر أي يدرس طبيعة الصدمات الخارجية التي تطرأ عا ى الأس dle‏ 
АМ‏ حيث يعتبر هذا الاختبار أكثر شيوعا في دراسة السلاسل المالية. 


1- Brock et Baek (1991). 
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مثال 3: 

بالاستعانة بمعطيات المثال السابق» р‏ ما إذا كانت السلسلة تتميز шә‏ ة ارتب اط و 
بتوزيع متمائل و مستقل ela iid‏ بذلك» مک ن wl‏ تخدام Eviews 5.04 wy‏ و 
خوارزمية dole‏ لحساب إحصائيات .Mizrach‏ نتائج هذه الاختبارات مبينة في الجدول 


‘gui 


الجدول (2): نتائج اختبارات BDS‏ و Mizrach‏ للاستقلالية 


Mizrach إحصائيات‎ Dum m 
Standard Deviation Fraction of pairs 

T €1000 6.7977 3.1623 2 
3.3802 6.4106 2.2273 3 
2.8870 6.0363 2.3775 4 
2.7684 5.7549 2.4705 5 
2.4346 5.5407 2.5269 6 
2.2964 5.3694 2.0781 7 
1.9861 5.2236 1.9793 8 


من خلال هذه النتائج يتضح جليا أن السلسلة المستقرة للطلب على الكهرباء تتمي 5 
بارتباط قوي حيث ЫЙ‏ نرفض فرضية الاستقلالية ciid‏ باعتبار أن من أحل 2,3,....8 = m‏ 
إحصائيات Mizrach‏ و BDS‏ أكبر تماما من القيمة AJ д)‏ للتوزيع الطبيعي 6 عد د 
مستوى معنوية 905. بمكن القول أن سلسلة الطلب على الكهرباء قابلة للتنبؤ على المدى 
القصير وتعتبر طبيعة الصدمات في هذه ا حالة عابرة.. 


5. النماذج الخطية للسلاسل الزمنية 

هدفنا في هذا الجزء هو تقدیم نماذج تشرح سلوك السلسلة الزمنية CY,‏ هذه الأ يرة 
نشرحها بواسطة قيمها الحالية والماضية (المبطأة)» {ы‏ تحليلنا ببناء نماذج مبسطة للسلاسل 
الزمنية من نوع المتوسط Moving Average (MA) pil)‏ « وتموذج ANI‏ دار ال GIL‏ 
Autoregressive (AR)‏ بالنسبة للسيرورات المستقرة» فمثلا في نموذج المتوسط zb‏ .رك 
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تكون السيرورة Y,‏ ممثلة بواسطة gat‏ المرجّحات للأخطاء العشوائية الحالية والمبطأة» أما 
في نموذج الا حدار الذاتي» فتعتمد السلسلة الزمنية Y,‏ على مجموع المرحح ات لقيمه ا 
الماضية وحد الخطأ العشوائي» تشمل النماذج المختلطة النوعين المذكورين والتي تس مى 
بنماذج الانحدار الذاتي وتو ط المتح رك -Moving Average Models (ARMA)‏ 
Autoregressive‏ حیث تكون Y,‏ في نماذج (ARMA)‏ عبارة عن دالة لكل من الأخطاء 
العشوائية و الظاهرة الاقتصادية الحالية والماضية. 
1.5. نموذج المتوسط المتحرك Moving Average Models (MA)‏ :: 

تكون كل ملاحظة من السلسلة الزمنية CY‏ في سيرورة المتوسط المتحرك من الدرج А‏ 
1< و Ld‏ بواسطة متوسط مرجّح للأخطاء العشوائية التي نرمز А‏ اب . (MA(q)-‏ 
وتكتب معادلتها على الشكل: 


EL‏ لحي يعر FUE PO E‏ عند مع 


نفرض أن الأخطاء مفسرة بواسطة سيرورة الاضطراب (التشويش) الأبيض» وكحالة 
حاص АЁ.‏ .ذه الأحط . اء مس ali.‏ ومتماثا A.‏ التوزي Gide.‏ إذا كاذ me‏ 
0 > (,ع)5 , E), ,)- 0, var(c,) o2‏ من أحل ±0 (» فان وس ط الس يرورة 
MA(Q)‏ يكون مُستقلا عن الزمن ۲ ما دام ,0 CE(Y,) o‏ ليصبح التباين المش ترك لله .ذه 
السيرورة: 

E(Y,Y, ,)- Ely, ,(0, + e, 0,5, у + 6,6, +... + 0,8, , )] 

Wk) = E(e,e,,)=0, k #0 أي:‎ 

لکن السيرورة MACA)‏ الممثلة بالمتوسط ,0 وتباين الأحطاء 2ج . أما التب اين )7(0 


لسيرورة المتوسط المتحرك (0 (k=‏ ذي الدرحة ي فهو على الشكل: 
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va(Y,) = 7(0) = ју, - 6, y] 


= Elle, EOE + 06,2, +..... +O,€ 5 + 6 ع‎ FE رك و6‎ +..... T8, درك‎ ) 


1-9 


2 9.2 215 2.2 
= Ble: HOE + OSE) His + Ө, ey 206,6, + | 
=o} +0202 + 0262 +... + 620? 
-o?-6? +02 + ہے‎ +02] 


var(Y, ) -y(0)-o2 [ + $e 


: MA(D УА жу ذس يرورة المتوس ط المتح رك م‎ ab ال‎ ns, 
Y - 0+ ,ع‎ + 
أما التباین‎ 72:01, ( 70) = с2|1+02| إن هذه السيرورة متوسطها ,0« وتباينها‎ 
فهو على الشكل:‎ а 
cov(Y, Y, , = у(1) = اط‎ — 0, XY. , - 6,)] 
= E €, +0, Xe, +86, ; )] 
0 


1—1 


وعلى العموم نحدد التباين المشترك К. J‏ فترة مبطأة على الشكل: 
cor, Y ,) =700) = Ef, - 6), = 6,[[‏ 
1< ا: 1-0 دمع 0+ Ele, +O, Xe...‏ = 

ومنه فان للسيرورة MACI)‏ تباین مشترك معدوم لما يكون التباطؤ أكبر م ن فة B.‏ 
واحدة» أي أن كل قيمة للسلسلة الزمنية Y‏ تكون مرتبط ةم Yag‏ و دون ةق يم 
السلسلة الزمنية الماضية والمستقبلية الأخرى Vig‏ و LY,‏ وهذا يعنى أن الحوادث الظاهرة 
STG‏ من فترة de;‏ واحدة في الماضى لیس ها o‏ على الس رورة ch Sle‏ کم با أن 
الذاكرة المحدودة لسيرورة المتوسط المتحرك توفر معلومة محدودة من أجل التنبؤ بنم وذج 
المتوسط المتحرك في المستقبل» تكون هذه المعلومات مساوية لعدد فترات التب اطؤ eq‏ وقي 
مثالنا تكون فترة واحدة في المستقبل فقط. 


ere 


ومنه نقول أن دالة الارتباط الذاتي للسيرورة МА(1)‏ هي: 


80 
k La, k=1‏ 
1+0 255- 
k>l‏ ,0 4 
یمکن القول of‏ لدالة الارتباط p(k) SI‏ للسيرورة MAG)‏ و قيم LA‏ ف ء ن 
الصفر» وتساوي الصفر فقط لما يكون ي < » لذلك يتم الاعتماد على دالة SM‏ اط 


MA(q) في تحديد درجة السيرورة‎ HUI 


p(k) 


c 58 .2.5‏ الاغدار Autoregressive Models (AR) IU!‏ : 
طبقا oid‏ النماذج تكون الملاحظة الحالية Y,‏ مفسرة بواس طة متوس لط الد رحيح 
للملاحظات الماضية إلى فترة التأخير من الدرجحة р‏ مع الأحذ بعين الاعتبار < د الخط أ 
العشوائي في الفترة الحالية» ونسمي ذلك بنموذج الانحدار الذاتي للسلسلة الزمني ة Y,‏ ذي 

.(Autoregressive of order p) p الدرجة‎ 
على الشكل:‎ p يكتب نموذج الانحدار الذاتي من الدرحة‎ 
Y, =p + AY, + OY, + .....+ Y, ,+e, 


p 
Y, =p + Y AY, te, معنی:‎ 
تر‎ 


حیث IY,‏ قيمة المتغير في الفترة ا حالیة ۶ » ہی : حد الخطأ العشوائي في الفترة ال حالیة ٤‏ ء 
col sill E УУ,‏ السارتشہاو: scald‏ 
وعادة ما يكتب نموذج الانحدار الذاتي بواسطة معامل التأحير (أو التباطق) 1 : 

Y, eg + PLY, +O LY, vous sp LY +E, 


=> (-é4L-4U-...-e,7Y,- d +, 
> (LY, = 0 + e, 
((L)-1- 4L 4,17 —.............. –ф,17 حيث:‎ 
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]13 كانت السيرورة AR(p)‏ أعلاه مستقرة» OÙ‏ وسطها الممثل ب cu.‏ يجب أن يكون 


E(Y,)- Е(Ү,)= Е(Ү,)=............. = Е(Ү, „)= u 
E(Y,)- ¢ + &E(Y, J+ &,E(Y, „)+.................. + 6, EQY, , (+ E(e,) 
بر‎ = Dy + Ó H OU +... +0, 

2 


и = 


ترک 


إن العبارة الأخيرة وا لخاصة بمتوسط السيرورة Ш deat AR(p)‏ أيضا شرط الاستقرار 
p‏ 


فإذا كان مم منتهيا فمن الضروري أن تكون 1« Уф‏ إن هذا الشرط ضروريء لكنه 


ial 
غير كاف لضمان حالة الاستقرار» حيث هناك شروط أخری يجب أن تتحقق.‎ 

وبوضع cy, =Y, d,‏ وانطلاقا من نموذج الانحدار الذاتي المكتوب بواسطة معام لل 
التأحير £ يكون لدينا: 

e,‏ = ,نو( )لق 

ومنه فإن: у, = ф (Lye,‏ 
)05 لكي يكون النموذج ARC)‏ مستقرا يجب أن يكون ق ابلا للانعك اس (للقا ب) 
cinvertible‏ أي يمكن كتابته على v cs Je‏ للأخطاء العشوائية. وبعبارة أخحرى 
ب of‏ تكرت لور us”‏ ارد (D)‏ بالقيمة الطلقة ДИЙ‏ من Lael‏ 

لندرس ОУ‏ خصائص السيرورة AR(p)‏ البسيطة بواسطة تحدید متوسہ طهاء تباین ها 
وتبایناتھا المشتركة» ولنبدأ بالسيرورة AR(1)‏ على الشكل ,ع + AY,‏ + 6 2 ,7 . 


إذا كانت E(Y,)- 8)3,_,( > ш‏ 06 متوسط هذه السيرورة هو: كم 
Yi‏ 


1- Bresson and Michaud (1995), p.22. 
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تكون السيرورة ARCI)‏ أعلاه مستقرة إذا تحقق 1 > |f]‏ 
لنحسب الآن تباین هذه السيرورة (0)/» إذا وضعنا 0= ,م مع وج ود اللہ رط 
1 > || يكون التباين WE‏ أي: 
var (Y,)= 7(0) = Er, +e, F]‏ 
é/y(0)*6;‏ = 


Var (Ү,)= v(0) = | 2‏ 
ul‏ التباينات المشتركة ل Yp.‏ حول وسطها فهي: 

у@ = E(Y.Y, ,) - 4,70) 

7(2) = E(Y.Y, ,)- d; v0) 


y(k) = E(Y. Y, ,) = ¢ 7(0). 


وبالترتيب بحد: 


لتكن دالة الارتباط GI‏ للسيرورة وتنخفض هندسيا على الشكل: 
:k=0‏ ا 
x0) 14 :k212..‏ 
حيث نلاحظ أن السيرورة AR(T)‏ لما ذاكرة غير منتهية» وذلك لاعتماد القيمة ا à JU‏ 
للسيرورة على كل القيم الماضية» بالرغم من أن تصرف هذه التبعية ینخفض مع الزمن. 
إن أحد المشاكل المعروفة في بناء نماذج الانحدار الذاتي هي تحديد درحة السيرورة» 
فبالنسبة لنماذج المتوسط المتحرك يكون هذا المشكل بسيطاء حيث إذا كانت السيرورة 
من الدرحة ي OÙ‏ الارتباطات الذاتية يحب أن تكون كلها قريبة من الصفر من Jf‏ 
تباطؤات أكبر من eg‏ وبالرغم من أن بعض المعلومات حول درحة الانحدار ФЇ‏ يمكن 
الحصول عليها من السلوك الدوري لعينة دالة الارتباط OÙ ЗАЙ‏ معلومات أكثر يمكن 
استنتاحها من دالة الارتباط الحزئية. 


p(k) 
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ولمعرفة هذه الأخيرة وكيفية استعمااء نعتبر أولا التباینات المشتركة ودالة الارتباط 
Ф)‏ للسيرورة ‹АК(р)‏ حيث نلاحظ أن التباين المشترك بتأخير k‏ محدد من: 
القع T Y,‏ سا + , y(k) = Ely, (Y, +Ө,Ү,‏ 


p't-p 


حلها WE‏ من أحل: y(p)‏ ,.......,(0(,7)1). حيث: 


7(0) = Øy + d,7(2) + ............ +ø, yp) +o; 
у) = py (0) + ф,у (1) +............ *tó,y(p -1) 


y(2) = фУ0) + 0,7(0) + ............ +6,7(p -2) 


وبالنسبة للتأخيرات p‏ < ۸ تصبح لدينا: 


y(k) = dr - را‎ + y(k =2) + ..... + (صرحع1) مر ف‎ :k»p 
.ات‎ ЗЫ لدالة الارتباط الذاتی نقوم بقسمة‎ Yulle-Walker وللحصول على معادلات‎ 


المشتركة على التباين فنحصل على: 


p) = )مق‎ -1( d p(k = 2( + + 0, DK = p) 

إذا كانت (р)‏ .......(2)م,(0)م معروفة (مقاسة من دالة الارتباط الذاتي المقدرة)» 
فإنه يمكن حل معادلات Yulle-Walker‏ من أجل dul‏ م......,1=1,2: 6g,‏ ولكن عمليا 
يتطلب حل هذه الأخيرة معرفة درجة الانحدار الذاق ص وتحديد هذه الدرحة يعتبر أمرا 
]- تسمى هذه المعادلة .Yule-Walker Al;‏ 
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صعباء lidy‏ نفترض أننا نحل معادلات Yulle-Walker‏ من أحل القيم ثالیة ! p.‏ أي 
نبدأ بوضع الفرضية 1= م» ومن ثم يصبح لدينا ,6 2 (1)مء أو نستعمل الارتباطات 
ERIS Шу ES Saale aid‏ خر Liu les) ELSE‏ 
عن الصفر)» نقول أن سيرورة الانحدار Gt‏ تكون على الأقل من الدرجة الأولى. 

ونمثل تلك القيمة ل ф.‏ بواسطة (П)‏ ثم نعتبر الفرضية 2 - «p‏ أي AR(2)‏ وللقيام 
بذلك نحل معادلات Yulle-Walker‏ من أجل -p=2‏ وهذا يعطي Ae gas‏ جديدة م ن 
المقدرات еф, ф,‏ حيث إذا كانت رم ها معنوية إحصائية جيدة Ke‏ ن الاس تنتاج أن 
السيرورة على الأقل من الدرحة الثانية» بينما إذا كانت رم قریبة من الصفرء نة ول أن 
1= م » لنمثل قيمة ,ثم بواسطة cr(2)‏ ونعيد هذه الطريقة بالنسبة للقيم المثلى ) ёр.‏ 
نسمي هذه السلسلة ) 02 (r(1),r(2),‏ بدالة الارتباط الذاتی الجزئية» ля) T. leg‏ وم إذا 
كانت الدرجة الحقيقية للسيرورة هى p‏ فإننا of diae‏ 

م ik»‏ 0= )0( وبعبارة أحرى Ob‏ دالة الارتباط АЈА SAI‏ وذج AR)‏ 


تنعدم بعد فجوة زمنية تساوي -P‏ 
3,5. النماذ ج المختلطة :Mixed models ARMA(p.q)‏ 


5.. فاذج ARMA(p.q)‏ المستقرة: 

هناك سيرورات عشوائية لا يمكن نمذحتها على أنما se‏ متوسط متح رك أو Al‏ دار 
ذاتي فقطء بل یمکن أن تحتوي على حصائص النوعين من السيرورات معا. بحيث تش Je‏ 
هذه النماذج على القسم الانحداري ذي الدرحة p‏ وقس م المتوس طات المتحرك А‏ ذي 
الدرجة og‏ كما يظهر في الكتابة التالية: 


1- Gouriéroux and Manfort (1983), p.149. 
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ЕО ЧО Sere, معو‎ PQ LPO FE FOE, FÊ Fee 8 


Р =‏ 
كما أن الشرط الضروري لاستقرار السيرورة ARMA(p.q)‏ هو 1> «Уф‏ بحيث 
i=l‏ 


کرت Lal Glew ger‏ غر ارس ад aud‏ اة =e)‏ 
mm‏ 
ومن خصائص ala‏ الارتباط HUI‏ للسيرورة X 26 А ARMA(p.g)‏ كل 
الانحداري بعد الفجوة الزمنية ي أي تتناقص بشكل أسي انطلاقا من Кэй‏ 
Ul‏ دالة الارتباط الحزئي فإتما Leb‏ شكل دالة الارتباط الذاتي الجرئي لنموذج المتوسطات 
الملتحركة بعد الفجوات الزمنية ep‏ أي تتناقص بشكل أسي انطلاقا SM‏ 
ولنعتبر أبسط حالة وهي ARMA(1.1)‏ على الشكل: 
بع 6# +ع + ث6 + .81 - Y,‏ 
وبوضع 0 = 3 تكون التباينات والتباينات المشتركة odd‏ الأخيرة: 
), ,06+ بع + 6 + y(0) = хау, )= EF, (ФУ,‏ 
ومن Je‏ 1 > || ينتج في الأخير: 
o2 |1 + 6? +246 (1= 92)‏ = )7(0 
أما التباينات المشتركة فهي: 
YQ) = E(Y.Y, |)= 470) - 6,0;‏ 
YQ) = Е(Ү,Ү, ( - 60)‏ 


y(k) = E(YY, ,)- фу(Е-1) 2 
لدينا:‎ ARMA(p.q) من أجل السيرورة‎ 


1- Tenenhaus (1994), p. 295. 
2- Bresson and Michaud (1995) , p.38. 
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У) = E(YY, ,)- &y(k - + p(k - 22 +...+ф,у(Е- р) :k2q1 
p(k) = фу - f y(k - 2) .....+ ف‎ y(k- p) :kzq+1 
اط‎ УА دال‎ isb ۸< 0+1 فمن أجل‎ MAG) هو 8,515 الجزء‎ д ونلاحظ أن‎ 
فقط.‎ AR(p) خصائص السيرورة‎ ARMA(p.q) الذاتي للسيرورة‎ 
:ARMA(p.q) ندرس شروط الاستقرارية» لدينا الصيغة الرياضية للسيرورة‎ 


Y ФФУ + ct Py, FOF 2+086 T0, 5,4 t. FOE 


q “t-q 
فإن الصيغة تصبح:‎ L و بإدخال معامل التأخير‎ 
[d بويد ترود‎ ¢, y, = (1+0 ل‎ + O, + .......+ © بع( الل‎ 
Q(L)y =O(L)e, © ARMA(p,q) : أي‎ 


حيث ,بر هي انحراف Y,‏ عن وسطهاء وإذا كانت Y,‏ مس تقرة ف إن ADL)‏ ب أن 
تتقارب» ويتطلب ذلك أن تكون جذور العادلة المميزة تقع حارج دائرة الواحد Outside‏ 

Unit Circle‏ لتكون الحلول LL, LE,‏ للمعادلة SIUS D(L)=0‏ برهم ئن 
الواحد (بالقيمة المطلقة)» وإذا تحقق ذلك نكة ب le Ф(Г)у, = 0(L)e, à DUU‏ 


الشكل: 


c 


у, = Ф '(1) 0(L)e, 

ونقول عن بر Ub‏ قابلة ШШ‏ سب إذا اس تطعنا کتاب Ба‏ ة عا ى الش JS‏ 
97(L)D(L)y, = €,‏ ومنه إذا استطعنا قلب الس يرورة ARMA(p.q)‏ إلى الس 5,9% 
chi AR(p)‏ وإذا كانت Y,‏ قابلة للقلب» فان (D)‏ 01 يحب أن تتقارب بش رط أن & ع 
حذور المعادلة المميزة 0= (1) © خارج دائرة الواحد. 
- وكمثال نعتبر السيرورة Sy MAC)‏ تكون معادلتها الممي ;3 ي: 1-01=0 
ومنه فإن شرط وجود المقلوب: 

.)6,|>0 of أو‎ is 


4 
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LÍ -‏ من MAC) JÍ‏ تكون المعادلة المميزة هي: 0= .1-6L-0,D‏ 


2 
ومنه تكون جذورها على الشكل: po‏ 


2 


إن القيمتين Li‏ و Lo‏ يجب أن تقعا حارج دائرة الواحد» والتی تستلزم أن: 
«L|, | «1‏ 6- ي6- ,1« ,6+ ي6. 


ARMA(p.q) c 36 .2.3.5‏ غير المستقرة :ARIMA(p,d,q) models‏ 
إذا كانت السلسلة الزمنية الأصلية غير مستقرة فيقال عليها أا متكاملة 
Integrated or Nonstationary‏ وإذا تعين الحصول على فروقات السلسلة by d‏ حتى 

تصبح مستقرة» يقال عندئذ أن السلسلة الأصلية متكاملة من الدرحة (d) d‏ 
وبعبارة أحرى نقول أن Y,‏ هي سلسلة متجانسة و غير مستقرة متكاملة من الدرحة d‏ 

]05 وحدت W = VY,‏ سلسلة مستقرة حديدة. ومنه يمكن أن 23 السلسلة الجديدة 
Ul W‏ سيرورة ‹АВМА(р,)‏ في هذه AU‏ ينتج أن Y,‏ هي سيرورة 
C ARIMA(p.d,g)‏ ونسمي ذلك بنموذج الانحدار GI‏ والمتوسط المتحرك arret‏ 
هذا الأخير بالإضافة إلى الدرحتين م و ي فإنه يتميز بدرجة WE‏ 4.. يكتب على 
الشكل: 

Ф(Г)(1— 1.)“Ү, =5 + O(L)e, 
Ф(І)УҮ = ó + ((L)e, : أو‎ 


р = 

15 وبالتالی‎ aa i-a) المستقر هو‎ W, = )]- Ly Y, ويلاحظ أن وسط‎ 
i=l 

iss y Дый عاد‎ ple 1 Ш سرف یکرت‎ W, AS ALL Ob 8-0 كانت‎ 


138 كان النموذج ARIMA(LLI)‏ فهذا يعني أنه يتعين الحصول على الفروقات الأولى 


Autoregressive Integrated Moving Average Process هي اختصار ل:‎ ARIMA -1 
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للسلسلة الأصلية ثم بحري Lede‏ بعد ذلك تقدیر CARMA‏ ذلك OÙ‏ هذا الأخير У‏ يجرى 
إلا على سلسلة مستقرة» وتكون صيغة النموذج عندئذ: 


.AY, ОДА qOJqÉÓ-ÓÜE. 
وتكون السلسلة‎ АКІМА(р,0,4)= ARMA(p,q) وعموما يمكن القول أن:‎ 
. ARIMA(0,0,q)= MA(q) و‎ ARIMA(p,0,0)= AR(p) الأصلية مستقرة» وأيضا‎ 


Seasonal Autoregressive " SARIMA å المختلط‎ à الموسمي‎ cit النم‎ 5 
:" Integrated Moving Average 

تتميز السلاسل الزمنية في الواقع بوحود المركبة الموسمية» الشيء الذي يؤدي إلى ارتفاع 

كل من م و og‏ وبالتالي تصعب عملية تقديرهاء ولأحل ذلك وض ع ثم وذج يس مى 

بالنموذج المختلط ذي المركبة الموسمية .ЅАВІМАҚ(р,а,4)‏ ویمکن التعبير عنه رياض يا 


كما يلي: 
$(L)D(L (17797517, = 8(L)O(L')e,‏ 
DP – ф,12° —.............. —ф„1*‏ 1-4-)($ 
Ө(1*)=1-01* — Ө,175 –.............. —0,LF‏ 


و 


Rn con. v? = 1= ды‏ من e‏ ور 12[7]ت 74 الفروقات 


المتتالية من الدرحة d‏ اللذان یستخدمان لتحقيق استقرارية Y,‏ 


6. منهجية بوكس - جينكتر في بناء co‏ السلاسل الزمنية الخطية: 

اهتم )1976( Box and Jenkins‏ بجمع بعض التقنيات المستعملة في السلاسل الزمنية 
للمساعدة على تحديد درجة النموذج وتقدير معالمه» ثم اقتراح بعض الطرق للتأكد من 
صلاحية النموذج LEY‏ شكله النهائي. 
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of uff;‏ .السلسلة ui‏ غير und!‏ والمتجانسة کن de pud of‏ شكل 
LCARIMA(p.d,g)‏ فيكمن المشكل التطبيقي ОУ)‏ في كيفية اختیار القيم الثلاثة p,d,q‏ أي 
لتحديد شكل هذا النوع من النماذج» نختبر دالتي الارتباط الذاتي البسيط والحزئي للسلسلة 
والمشكل فيها هو تحديد درجة التكامل а‏ من أجل الحصول على السلسلة المستقرة» ومنه 
لتحديد القيمة العددية المناسبة ل са.‏ نستعمل الفكرة القائلة ol‏ الارتباط plk) oli‏ 
بالنسبة للسلاسل الزمنية المستقرة» يحب أن يقترب تدريجيا من الصفر كلما كبر عدد 
التباطؤات ck‏ ولمعرفة ذلك نعتبر نموذج السيرورة LARMA(p.q)‏ حیث أن دالة الارتباط 
للجزء MA(q)‏ تؤول الى الصفر عندما تكون ي < OÙ ck‏ هذا النمط ذاكرة تساوي q‏ 
فترة فقط» aus‏ إذا كانت Y,‏ تتبع السيرورة p) 2 0 op MAQ)‏ من أحل k»q‏ 
وتتناقص دالة الارتباط الذاتي للجزء AR(p)‏ من السيرورة ARMA(p.q)‏ المستقرة 

إن طريقة تخديد قيمة d‏ هي مباشرة» حيث bs‏ إلى دالة الارتباط الذاتي للسلسلة 
الأصلية أو نختبر الجذر الوحدوي ونحدد ما إذا كانت مستقرة أم لاء فإذا حدث وإن 
كانت غير مستقرة نلجأ إلى استعمال تقنية الفروقات على السلسلة لكي بحعلها مستقرة. 
ونعيد هذه الطريقة > de‏ إلى القيمة d‏ التي et‏ السلسلة مستقرة أي 
of oles ДА, W, = (1- (“1‏ دالة الارتباط Jag p(k) Gi‏ إلى الصفر لما تكون ۾ 
كبيرة. وفي هذه UL‏ نقول أن Y,‏ قابلة للمكاملة من الدرجة d‏ ويكون بذلك الفرق ال ۔ 
es ab (d-1)‏ 

بعد تحديد قيمة ed‏ يمكن استعمال السلسلة المستقرة W, = (L- L) Y,‏ لاختبار كل من 
دالة РУ‏ الذاتي البسيط و الحزئي لتحديد م و cq‏ وإذا كان لكل من الجزء AR‏ و 
MA‏ درجات علياء يمكن استعمال الطريقة التجريبية لکل من م و iq‏ ثم نتأكد من ذلك 
التجريب بعد تقدير معالم النموذج ARMA(p,.q)‏ للسلسلة Wali‏ 


1- بوشة محمد 2000ء ص 90. 
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ويرى )1976( Box and Jenkins‏ أن النماذج الديناميكية الخطية المقدرة والتحليلات 
النظرية المرافقة ها لا تعطينا شكل النموذج فقطء وإنما Leg‏ أيضا على العا م المقدرة. 

يبين المحطط التالي الخطوات العملية حسب منهجية بوكس وجینکز لبناء نموذج حطي 
لسلسلة زمنية واحدة» بغرض التوقع والمراقبة في المدى القصير: 


الشكل رقم (10)' : منهجية بوكس- جینکتر في بناء نماذج السلاسل الزمنية الخطية 


| العرض الأولى للشكل العام للنموذج _ | 


| 4— gigli العمل‎ 


| اختيار النموذج 
| هل النموذج مقبول ai‏ لا 


1- Box and Jenkins (1976), p. 19 
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من خلال هذا المخطط сла‏ أنه هناك أربعة خطوات يتعين إتباعها < ت نس تخدم 
منهجية ب وکس-جینکز في التنبؤء تتمثل فيما يلي: 
1. مرحلة التعرف (التحديد) Identification‏ 
2. مرحلة التقدير Estimation‏ 
3. مرحلة الفحص (لمراقبة والضبط) التشخيصي Diagnostic‏ 
4. مرحلة التنبؤ Prediction‏ 
6. مرحلة التعرف (التمييز): 
إن أصعب مرحلة في بناء نماذج السلاسل الزمنية الخطية هي مرحلة التمييز» حيث 
يمكن الحصول على عدة بدائل للنماذج الممكنة» كما يمكن رفض النموذج الأولي المختار 
في مرحلة الفحص Les Ns‏ إذا أظهرت السلسلة Y,‏ اتحاها Ule‏ قويا Ol‏ حساب 
الفروقات من الدرحة الأولى أو الثانية سوف org‏ الى استقرار السلسلة غالبا JV,‏ 
ولتحديد درجة الانحدار الذاتي ep‏ ودرجة المتوسط المتحرك ۾ نستخدم دالتي الارتباط 
ai‏ والجزئي. 
إذا کان شكل الارتباط يقع داحل حدود فترة الثقة 95 96 منذ البداية» فان معامل 
الارتباط (ACF) gli‏ لا يختلف جوهريا عن الصفر فهذا يعني أن السلسلة مستقرة 
ومتكاملة من الدرحة 0ء في هذه الحالة بحري تحليلاتنا على القيم الأصلية للمتغير «Y,‏ دون 
إحراء تحويلات عليهاء أما إذا اتضح أن شكل الارتباط الذاتي يقع حارج محال الثقة 95 % 
في فترة طويلة ومعاملات الارتباط الذاتق تختلف معنويا عن الصفر من أجل ۸ كبير نسبياء 
فان السلسلة Y,‏ تكون غير مستقرة» في هذه الحالة يحب إحراء الفروقات من الدرحة 
الأولى ثم بحري عليها نفس التحليل مرة أحرى حتى نصل إلى سلسلة مستقرة. 


1- تومي صالح؛ «(2)e‏ ص 183. 
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بعد الحصول على الاستقرار فإنه Re‏ دراسة الارتباطات الذاتية والارتباطات الذاتية 
АЈ l‏ للسلسلة المستقرة لتساعدنا على تمييز نوعية السلوك ا خاص بالانحدار QUI‏ أو 
المتوسط المتحرك أو لكليهما معاء ولاختيار النموذج نقترح المعايير التالية: 
6 .. معيار :Hannan-Rissanen‏ 

حسب )1982( «Hannan and Rissanen‏ 15 كانت T LA‏ مشاهدة (مع S T‏ ميرة 
بدرحة (RS‏ وتوصلنا إلى درحة معقولة من الفروقات للسيرورة» ОР‏ السلسلة الحولة W,‏ 
cul‏ متوسط معدوم. لدينا :ARMA(p,q) g>‏ 

O(L)W, = 000, 

- نحاول أولا تفريقها بواسطة الانحدار GIA‏ من الدرجة s‏ المطلوب sbl дё‏ ذ 


الشكل: 


ب6+ W,‏ + سم حك وو W: =Q Wa t OW‏ 
- بوجود الارتباطات cr‏ فان ALM‏ رم يمكن تقديرهاء بالتراحع وفقا لطريقة Durbin‏ 
)1960( « والتي تعطي: 
1-ى 


حيث ,# هى الارتباطات الذاتية الجزئية. 
6. معيار Akaike‏ (تحديد الدرجة المقربة للانحدار الذانی): 

يكون تحديد القيمة المناسبة | ۔ ى (الدرجة المقربة للانحدار (GIA‏ عن طريق استعمال 
معيار )1969( Akaike‏ أي نختار قيمة s‏ عندما یکون هذا المعيار أصغر ما بمكن: 


AIC = TLogó? +25 
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حيث أن AIC‏ هو معيار المعلومات cAkaike. J‏ وى هو عدد Lal cd bi‏ إذا استعملنا 
عدة عينات Aix‏ ا حجم بالنسبة لنفس السلسلة Y,‏ أو ,17ء فإننا نستعمل معيار المعلومات 
المرحح والذي يعطي أصغر قيمة للمقدار: 
NAIC = .Logó? +27‏ 
حيث أن 67 هو مقدار تباينات الأخطاء لنماذج الانحدارات الذاتية المقدرة والتي بمکن 
إیجادھا بالتراحع من: 


ө), -h-ah 


إن الهدف من تقدير الانحدار GI‏ المقرب هو الحصول على مقدرات للتذبذبات 
Innovations є,‏ حيث إذا كانت القيمة المختارة ل . ى هي cs”‏ يمكن أن نستعمل لذلك 
البواقي على الشكل: 


- ويمكن استعمال هذه البواقی مكان التذبذبات الؤخرة ,ى في التشكيلة 
CARMA(p,q)‏ ومنه يمكن أن نكتب: 


W, = OW, + ےک مد ............+ 17و‎ FE FOLE, FUSE a Fea +6 م‎ 


إن مزايا هذه المعادلة هو أنه يمكن تقدير Ale‏ ,4,0 (1...4=ز,م....1=) نسبيا 
بواسطة المربعات الصغرى العادية من Je)‏ القيم م و q‏ حيث أن Hannan and‏ 
Rissanen (1982)‏ يقترحان اختيار القيم الخاصة spas‏ هو التي gid‏ أصغر قيمة 
ju 5 La‏ 


HR = Logo; , + (p + g)LogT + greg 


1- Hannan.E.J and Rissannen (1982), p. 81. 
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ولقد أثبت جدية هذه الطريقة عدة باحثين عبر تحارب مطبقة على مختلف العينات 
المطورة» ویقترح )1984( Hannan and Kavlier‏ تحويلات مختلفة للطريقة الأصلية Sy‏ 
تعطي مقدرات متسقة. 

وقبل التطرق إلى موضوع التقدیرء نود تلخيص [at‏ الخطوات الضرورية أثناء العمل 
لتطبيقي المتمثل في المراحل التالية' : 

1. تكون دالة الارتباط (AC) GI‏ مؤشرا مهما لكشف عدم استقرارية سلسلة 
زمنية» وهذا عندما У‏ تنعدم هذه الدالة بعد Ane‏ تعادل “ (ربع عدد 
المشاهدات) نظرياء Lay‏ تطبيقيا يجب أن تقع معاملات هذه الدالة داخل Je‏ 
ثقة مناسب حتى تكون السلسلة مستقرة (وإلا فلا)» وهنا نكون بصدد دراسة 
النماذج الم 45( كما ui‏ تعتبر كاشفا مهما للمركبة الموسمية من خلال القمم 
Ole gals‏ التي تظهر في شكل منتظم على هذه الدالة. 

2 بالنسبة لنماذج المتوسطات المتحركة من الدرحة ي تنعدم معاملات الارتباط 
3А)‏ معنويا مباشرة بعد الدرجة iq‏ بينما دالة الارتباط الحزئية تبقى متدهورة أي 
متناقصة بعد هذه الفترة ولكنها لا تنعدم: 20 (6)6 >q:‏ ۷۸ . 

3 بالنسبة لنماذج الانحدار GI‏ من الدرحة OB ep‏ معاملات الارتباط الذاتی 
ag tl‏ تنعدم معنويا مباشرة بعد هذه الدرجحة بینما تبقى دالة الارتباط الذاتی 
متناقصة ولكنها لا تنعدم بنفس السرعة: 0= Vk > p:f(k)‏ 

Li .4‏ النماذج المختلطة Ob‏ الدالتین تبقيان مستمرتين في التدهور ولكنهما لا 
تنعدمان معنويا عند الدرحتين المذكورتين سابقا. في الحالة نستخدم المعابير التي 
ينبغي أن تكون أصغر ما یمکن لتحديد الدرحتين م و ۾ مثل معيار AIC‏ أو 
6 اط 


]- مولود «ЛА‏ ص 145. 
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وا جدول jul‏ يلخص الحالات الثلاثة الأخيرة: 


ا جدول (3): تطور طبيعة النموذج وفق منحن الارتباط الذاتي 


نوع النموذج PACF ACF‏ 
AR(p)‏ غير منعدمة معنويا DIES OUT‏ | تنعدم معنويا بعد الفترة р‏ 


DIES OUT غير منعدمة معنويا‎ | DIES OUT غير منعدمة معنويا‎ |  ARMA(p.q) 


مثال 4: 
بالنظر إلى الشكل )8( الذي fee‏ منحنيات دوال الارتباط البسيطة والحزئية للسلسلة 
المستقرة» نلاحظ أن معامل الارتباط (1)م يختلف معنويا عن الصفر (أي ai‏ خارج Je‏ 
(АЖ)‏ ومن أحل 1< 4 كل معاملات الارتباط الذاتي تنعدم معنوياء وهي الحالة التي توافق 
نموذج MAT)‏ كما نلاحظ أيضا أن معامل الارتباط الجزئي (D‏ يختلف معنويا عن 
الصفر ومن أحل 1< ۸ كل معاملات الارتباط الجزئي تنعدم معنوياء وهي الحالة التي 
توافق نموذج AR(D‏ 
وفقا هذه النقاط تكون الصيغة الرياضية المثلى للنموذجين المرشحين المعرفين للسلس Ak‏ 
ad‏ 5 فن الشگل: 
ARIMA(0,,D) : VY, = ё+ (1+ ӨГ),‏ 
بع + 8 = ARIMA(,L0) : (1- &L)VY,‏ 


وبعد تقدير هذين الئموذحین يكون النموذج المحتار هو الذي Jen‏ أحسن توفيقة 


بين المعايير «Schwarz «Akaike‏ أي تصغير هذين لمعيارين. 
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A » .6‏ تقدير dies‏ النموذج: 
بعد الانتهاء من مرحلة التعرف على النموذج بتحديد الرتب (أو الدرحات) d «p‏ و 
LS uq‏ الانتقال إلى المرحلة التقنية الموالية والمتمثلة في مرحلة التقدير لمعالم النموذج. 


6. تقدير معالم نموذج الانحدار الذاتی ‘AR‏ 
في هذا النوع من النماذج» وبعد تحديد الدرحة ص يصبح من الميسور تقدير معالمه 
(фф)‏ وذلك باستعمال إحدى الطرق التالية: 
i‏ طريقة معادلات -Jy‏ ولكر Yule-Walker‏ : 
ترتكز هذه الطريقة على معادلات يول-ولكر التي تحدثنا عنها سابقا من خلال 
معاملات الارتباط الذاتي لتقدير معا م النموذج» حيث أن المقدرات في حالة نماذج AR(p)‏ 
تكون فعالة. لدينا: 
ففي حالة AR(p)‏ مثلا تكون لدينا م معادلة ليول وولكر: 
$,p(p -1(‏ + ... + (0) ميق + PQ) = à‏ 
)2 - جر )م ,رم + ... + ф,‏ + ()م & = PW‏ 


р(р) = $ م)ام‎ -1( + ф,0(р- 2( + ...+ ر0‎ 


تكتب هذه المعادلات على الشكل المصفوقي: 


p) 1 pl) = plp-ly № 
pQ) _ p) 1 + |(2-مام‎ Ф 

: : : 1 : : 
pip) Apüp-1) s(p-2) << 1 $, 


وبتعويض AL‏ بمقدراتماء نحصل على الشكل المختصر: 
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ب. الطريقة الانحدارية: 
لیکن نموذج :AR(p)‏ 
ё,‏ + ےل Tob‏ ے017 + Y, = 2 +Y,‏ 
وبكتابتها على الشكل المصفوق: 


MT] (1 0 0 + 0) ہہ‎ fe, 
nl A NA | x ^ | 
: 1 E i : : 
Y. 1 Ya Yn, oe Y 27 5 
فنحصل على الكتابة المختصرة:‎ 


Ye X x © + م‎ 


Ф(р+Ы) «ui المتغير‎ Y(TJ) مصفوفة المتغيرات المستقلة»‎ X(T, p+) c 
р سنفقد‎ Gil ba Si شعاع الأحطاء.‎ (ТЫ) المعالم الواحب تقديرهاء‎ Les 


مشاهدة» فقمنا بتعويض تلك القيم المفقودة ب . 0 وتحت فرضيات معينة معروفة يمكن 


تقدير شعاع المقدرات بطريقة المربعات الصغرى العادية كما يلى: 
$-(xx) XY‏ 


2.2.6‚ تقدير dies‏ المتوسطات ا متحر 45 والمختلطة: 


تعتبر هذه النماذج MA(q)‏ و АКМА(р,д)‏ أعقد بكثير من حي BE‏ دير م سن 


النماذج الانحدارية» کونھا غير خطية في المعالم من حهة» وعدم مشاهدة متغير الأخطاء من 


جهة أخرى. 


فهدف التقدير هنا هو تحديد معالم القسم الانحداري وقسم المتوس طات المتحرك А‏ 
cles ARMA(p,q)‏ أو معالم قسم المتوسطات المتحركة لوحدها في نموذج МА(9)‏ فف ي 


حالة النموذج المختلط التالی: 
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I 9g ннн —p E p= Er FOE FOE F usen +02 


o(Ly, = e(L)e, eel 
O(L) -1- 6L * 6, +.....+0,1" و‎ A(L)-1- 4L- تليق‎ - PL حیث‎ 
ہے‎ = 6 (L)o(L), فإن:‎ O(L) بافتراض إمكانية قلب ا لمعامل‎ 


إذا ОР‏ أي طريقة تقدير» يجب أن deb‏ بعين الاعتبار فكرة نصغیر (أو تدنئة) مجموع 


مربعات البواقى» أي : 


لقد رأينا إمكانية وسهولة تقدير معالم هذه العلاقة في حالة غياب الط رف (MA(q)‏ 
بینما في حالة وجودھا لوحدها أو مع مركبة الانحدار OÙ cAR(p) GI‏ هذه العلاق & 
تصبح غير حطية QU, ФШ‏ تتطلب طريقة Non Linear Iterative à 211,57 „ай‏ 
cRoutine‏ ومن بين هذه الطرق: 

أ. طريقة البحث التشابكي :Grid-Search‏ 

لتوضيحها ندرج النموذج المختلط البسیط التالي :ARMA(L)‏ 


Y, pe = €, +06, 


(1-42), = 2, +0, إذن:‎ 
1 
Y, = +67 a 
1 002) 1 Je, ومنه‎ 
1 
PEE XT نضع:‎ 
(1-41) с 
Pe É Va t €, يصبح:‎ 
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نلاحظ عند هذه العلاقة الأخيرة» أنه لو توفرت قيم الشعاع ,۷ء فإننا نستطيع تة .دير 
المعلمة م بطريقة المربعات الصغرى العادية» ولكن بسبب عدم مشاهدتما نلجأ إلى العملية 


التالية حيث نستطيع كتابة: 
6 1 
ү = є, + LS,‏ 
4L) (1-42)‏ -1( 
أي Y, =v, +0, v, oF‏ 


ومن هذه المعادلة وبتعويض ,6 بقيمهاء ally‏ تقع ضمن JA‏ 1 > | 9|من أجل شرط 
ААА‏ قلب النموذج» وبتوفير القيم البدائية J‏ . ,ا أو جعلھا مساوية QG) iall‏ هذا 
(v, =0 ЈЕ‏ نحصل على: v, =F, +6 v,‏ ء Lu оу‏ العملية بالتكرار الأول *1 
iteration‏ وذلك باختیار مثلا 0.9- = A,‏ ونسميها ,6 وكما يلي' : 
fel Oy‏ 
губ) = Ү, 80,0‏ 1=2 
губ) EY -g 9,0‏ 1-3 


حيث: v]‏ ...9,49 = ۷ وبتعويض هذا الشعاع الناتج» نستطيع تقدير المعلمة 
ba‏ طريقة (O18‏ 
2۷۸ 


20)... 1 
д“ = yo | 


ثم نقوم بحساب „е‏ مربعات البواقي المقابلة للمعلمين )6/7 ,6,0( كالآتي: 


Zê? = 007-کج‎ 
1 


1- الرقم الذي بين قوسين يمثل دليل التكرار. 


-247- 


ونسمي بحموع ا مربعات هذه بالرمز المتعارف عليه وا موافق للتكرار الأول RSS?‏ و نعيد 
العملية للمرة الثانية (التکرار الثاني) وفق المراحل السابقة والتی نختصرها فيما يلي: 
٭ حساب الشعاع VO‏ باستعمال قيمة 0 الموالية 0.8- 2 ,6 У‏ (إذا 5 ان 
و 
> = $9 
2] )2 1 
LLAI‏ 


t 


مقدار الخطوة يعادل 0.1( 


^ تقدیر المعلمة: 


Ф, 
+ 


RSS) 2ق کے‎ = Уу® POP مربعات البواقي:‎ ea 


ونعيد هذه العملية حتى نغطي كاملا Jit‏ التعويض cO D‏ وحتی Jens‏ على المعالم 
التي 325( RSS‏ 

نشير هنا إلى أن هذه الطريقة تصبح غير مرغوب فيها لما يتجاوز عدد معام قسم 
المتوسطات المتحركة درحتين 2 < 4» نظرا لصعوبة عملية الحساب من جهة وكذا عدم 
اتساق المعالم في هذه AL‏ 

ب. طريقة غوس- نيوتن Gauss- Newton‏ : 

تعتمد هذه الطريقة كذلك على تدنيه أو تصغير مجموع مربعات البواقي» حيث: 
=O" (L)@(L)Y,‏ ,2 

ky‏ أن هذه المعادلة غير خطية Al‏ فإنه لا يمكن تقديرها بواسطة التطبيق المباشر 
ole pall‏ الصغرى العادية» للحصول على ф,0‏ يمكن استعمال طريقة التقدیر غير الخطي 
«Gauss-Newton . |‏ مستعملين نشر تايلور Taylor‏ لضبط العادلة السابقة في شكل 
خطي» حول قيمة انطلاق معينة للشعاعين /و0» نعيد هذه السيرورة حتى يحدث 
التقارب. فإذا أحذنا نموذج السيرورة Y, - 8,7, +6, + 0,8, :ARMA(LI)‏ مع E,‏ 
مستقلة ومتماثلة التوزيع مهما تكن ct‏ ومن أحل1> |4| نضرب طرفي المعادلة بالمقدار 
(L)‏ "8 فنجد: (Ly, =O" (L)Ø Y, +u,‏ "8 
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إن المشكل الأساسي في هذه المعادلة هو كيفية شرح المتغير ا حول OLY,‏ الذي هو 
عبارة عن مجموع الترجیحات للقيم АЈЫ‏ والماضية للسلسلة Y‏ امحتوية على قيم العينة 
السابقة والتی تكون غير ملاحظة» وإذا فرضنا أن كل قيم العينة السابقة للسلسلة Y‏ 
مساوية للصفرء تصبح العملية بسيطة» فانطلاقا من هذه الفرضية» تكون السلسلة ا حولة 


ма" 


Y =Y, سی على الشکل‎ ally 
Y, =Ү, +01, 
Y, =Y, 46 Y, «6X, 


Y, -Y, «0, Y, Ө Y, y +7 

وبالتراحع نستنتج أن السلسلة على الشکل: 1=1,2...,1: ,0+ لے Y‏ مع 
0 ,+ 

Se‏ إعادة كتابة المعادلة ,»+ OLY, =O (L)AY‏ على الشكل: 
7 غ: ,8+ Ge CV - Y‏ أن هذه المعادلة الأحيرة Adam‏ في og,‏ وإذا 
كانت ,6 معطاة فإن قيم السلسلة ا حولةٴ/1 تصبح معروفة ليكون التطبيق المباشر لقانون 
المربعات الصغرى العادیة يعطي مقدرا متسقا ! .م . عملياء تكون 0 غير معروفة» ومنه 
نضطر لتطبيق التقدير غير الخطي» وأبسط طريقة للحصول على المقدرات غير الخطية 4 و 
à‏ هي استعمال طريقة البحث بمجال» حيث أن تطبيق قانون المربعات الصغرى» من أحل 
قيمة @ في JE‏ مختار ويحقق الشرط 1 >|,#|» يعطي مقدرات متسقة» فمثلا نختار ا محال 
OE [-1,+1|‏ ونغير تدريجيا قيمة 0 في هذا ا حالء مطبقين في كل مرة» قانون المربعات 
الصغرى من أجل الحصول على م ثم jé‏ قيمة © التي تحقق أصغر قيمة لمجموع 
البواقي للانحدار. 
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لکن هذه العملية تصبح АМ‏ وتأحذ وقتا أكبر ما نواحه سیرورات ذات درحة 2 > CQ‏ 
لذا يفضل أغلب الإحصائيين استعمال طرق asadi‏ مثل طريقة Gauss- Newton‏ 
للمربعات الصغرى غير الخطية. 

حيث من خلال المعادلات السابقة نستطيع كتابة: 


aso Oey AE. ЕЛ سس‎ (7) 
@(L)Y, =Y, - Y, , حيث أن:‎ 

وما دام ہی في (T)‏ ليس خطيا يي 4 و ,0( فنستعمل نشر تايلور للسلسلة ,€ حول 
البواقى المقدرة e ê,‏ لنجد: 


e, = & |е, لبن‎ -Å )+ Be, Jap lo ع[ ف-‎ ........ (8) 

وبوضع0 - a- -4)-5 Е д )+ e, 2 R‏ = & 
يمكن اعتبار هذه الصيغة على أتما انحدار e‏ حيث أن ê,‏ متغير تابع والمشتقات 

(АМ) م و 6 على الترتيب» هي المتغيرات المفسرة‎ E 

إن الانحدار الناتج سوف يقدر القيم المراجعة للحصول على مقدرات جديدة للمعلمتين 

و 0 ويحدث ذلك عن طريق تقسيم المشتقات ف المعادلة )8( مستعملين المعادلة (T)‏ في 


كل حطوة مراجعة والتی تعطي : = أما بالنسبة ) га.‏ فنکتب: 


1 1 


Y, و‎ PY وما دام‎ © ts +06 لنجد أن:‎ Y, = фї, +2, – 6, 
worl ally заа] oda enis 5 E t a JE del من‎ cei 
1 
= NES "i: ة كتابتها‎ 
1 


بع0- E.‏ + 
ف المتغير ا الشكل: لے - . 
نعر حول على ` а 66, (1-е) а)‏ 


-(1- 


дє 
gem مع اعتبار‎ 
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ومن € تتطلب طريقة Gauss-Newton‏ تحدید البواقي المقدرة d EX‏ ا متغیرات ra‏ 9 
ee”‏ لتقدير التراجعات للمقدرات à‏ و على الترتيب. إن المتغيرات المكونة أعلاه 
يحب مراجعتھا عند كل مرحلة من سيرورة التکرار؛ EY‏ تعتمد على المقدرات الحالية» 
ونواصل العملية д>‏ تقترب ا مقدرات من الصفر. 


:Diagnostic Checking مرحلة الاختبار‎ .3.6 

بعد الانتھاء من مرحلتي تحديد وتقدير النموذجء نود التطرق إلى المرحلة الثالة 24 ن 
عملية النمذحة» وهي اختبار قوة النموذج الإحصائية ثم التنبؤية في مرحلة لاحقة» وه .ذه 
المرحلة تتطلب الخطوات التالیة: 
6. اختار دالة الارتباط МАИ‏ للسلسلة: 

نقارن دالة الارتباط الذاتي للسلسلة الأصلية مع تلك الخاصة بالسلسلة المقدرةء فإذا 
لوحظ اختلاف جوهري بينهماء فإنه دليل قاطع على فشل عملية التحديد» وهذا يستدعي 
إعادة sly‏ النموذج وتقديره من جدید.أما إذا تشابهت الدالتان» Up‏ ننتقل إلى دراسة 
ЫЎ,‏ بواقي التقدير مع دالة الارتباط الذاتي للبواقي. 

يحب أن تقع معاملات الارتباط ЗАЛ‏ الكلية oib‏ البواقي داحل محال الثقة المعبر عد А‏ 


14/2 e 5 | " я 5 2 
.| بيانيا بخطین متوازيين | ,ك‎ 
| JT T 1798 


Qos cé‏ التوزيع GI BUN! ШЫЙ all‏ روط poire‏ رمان > أي 
Е” 1‏ - 
(К) ~ моз)‏ ‹ فإن: p-q)‏ - )رم P‏ ر< 0-7 
i-l‏ 
X jux,‏ هذه الإحصائية مع (y;(k-p-q)‏ نقبل فرضية العدم Ho‏ إذا كانت О‏ 
المحسوبة للأخطاء أقل من تلك المحدولة و هذا يعنى أن سلسلة البواقى مستقرة. نشير هنا 
إلى أنه Ke‏ استعمال О" Ljung-Boxtsle>|‏ بدلا من :Q‏ 


k 


O" - (T + 2)» (T - i)^(U-y(k — p — q) 


i=l 
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عند اختبار الإحصائية О‏ أو ”© يمكن رفع مستوى المعنوية من 596 بت إلى 10% 
وهذا الإحراء وارد نظرا لضعف المعنوية في الميدان التطبيقى. 
يحب أن تقع Lal‏ معاملات الارتباط الذاتي الكلية لمربعات البواقي داحل محال الثقة 


تج ففي هذه الحالة تكون سلسلة مربعات البواقي مستقرة» أي التباين 
الشرطي clas SU‏ متجانس. 
6. اختبار معنوية المعالم والمعنوية الكلية للدموذج: 


إذا اعتبرنا أن مقدرات نموذج ARMA(p.q)‏ تتوزع توزيعا طبيعياء OP‏ : 


وهذا المعيار حاص بعملية اختبار المعا م ф‏ و ,10 


HQ:0,20 , HQ:620  izl2..p 

Н, ‘0; #0 , H:% #0 Pet و‎ 
«= St а إذا كانت‎ а Мул» بمستوى‎ Hy فرضية العدم» حيث نقبل‎ ux 
e -p-q گے‎ 

Á 2 


ففى هده ا حالق ليس للمعلم ф, dedu‏ معنوية إحصائية أي يساوي معنويا 


الصفر» ونرفض Ho‏ بمستوى معنوية © إذا كانت fe <4 a‏ أي للمعلم ф‏ 
-р-9=‏ ;© 
2 1 


معنوية إحصائية أي يختلف معنويا عن الصفر. نفس الشيء بالنسبة لاختبار معنوية أي 
….0,:j=12,.,q ples‏ 

لاختبار المعنوية الكلية للنموذج дё) ARMA(p,q)‏ متضمن (All‏ نستخدم إحصائية 
.Fisher‏ لتكن الفرضيتان: 
Hu sui SuSE eg uud E „=й 0‏ 
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H,:d معامل‎ 0 


Suy (p+q) ; 
BC = Rpp +a) ~Fa(p+q,T-p-q) 
dé (т-р-4) (I- R CT - р-а) 


1 


فإذا تحاوزت الإحصائية Е.‏ قيمة Е‏ المحدولة عند مستوى жа‏ سه ودرحتى حرية 
LS T-p-gs p+q‏ الفرضية ob ШАШ‏ معالم النموذج ليست جيعها مساوية 
للصفر oly‏ ”۸ يختلف جوهريا عن الصفر. في هذه الحالة» یمکن القول أن للنموذج معنوية 


jules 3.3.6‏ التفضيل بین النماذج المرشحة: 

قد بحدث أحيانا في بعض الحالات أن يكون هناك مجموعة من النماذج غير المرفوضة 
بواسطة الأدوات الإحصائية السابقة الذکر؛ أي نموذج نختار في هذه الحالة؟ pla‏ بعملية 
المفاضلة بينها نستعمل المعايير التالية: 

:)1969( « Akaike Information Criterion » Akaike معيار‎ Í 

يعد الأكثر استعمالاء ويعطى بالعلاقة التالية: 

AIC(p, 9) = IEEE = 3 

حيث 62 تباین البواقي ا حسوب بطريقة المعقولية العظمى أي بقسمة مربعات البواقي 
على эде‏ المشاهدات فقط كما أن المقدار (p+g)‏ هنا يشير إلى عدد مع الم gis АЈ‏ 
المقدر وليس مجموع درحتي النموذج» كما یمکن كتابة هذا المعيار في شكل لوغ اريتمي 
كما يلي: 


AIC(p,q) = Ln(&? [+ ع‎ 
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وبسبب إعطائه وزن أكبر للنماذج المستعملة لأكبر эде‏ من المشاهدات JA E‏ كم ا 


NAIC(p,q) = AP.) 2 4)‏ 
وهنا يكون الاختيار على أساس أصغر قيمة للمعيار» أي نفضل النموذج الذي يحقق أصغر 
AIC‏ أو .NAIC‏ 


ب. معيار )1979( Bayesian Information Criterion » Schwarz‏ «: 
رغبة في تحقيق خصائص تفاربية» اقترح )1979( Schwarz‏ التعديل التالي: 
BIC = Li(&? )+ (222 snr‏ 


يكون أساس اختیار النموذج О‏ على أساس أصغر قيمة لهذا المعيار. 
T‏ معيار Hannan-Quinn‏ )1979(: 


ويعطى بالعلاقة: 


Ln LnT 


HQ(p,q)= Ln? )+(р+а)с " , C22 
حيث 22 تباین البواقي ا حسوب بطريقة المعقولية العظمى. ويكون النموذج الأفضل‎ 
. Min HO(p,q) حسب هذا المعيار ذلك الذي يعطي أقل قيمة‎ 
والمتوسط المتحرك‎ (УАЙ هناك ملاحظة أحرى تتعلق بإمكانية إضافة متغيرات الانحدار‎ 
ASL نا الاحص‎ Bl gine للنموذج في مرحلة التأكد من التشخيص» ومن ثم ندرس ونختبر‎ 
كما يمكن اختبار البواقي والنظر ما‎ cAkaike ويمكن أن نستعين في اتخاذ هذا القرار معيار‎ 
à] للبواقی و مربعاتما يمكن أن تبين ما‎ Gt لا. إن دوال الارتباط‎ ef إذا كانت عشوائية‎ 
ة جي دا‎ le كانت الب واقي‎ IB ARMA كان من السهل شرحها بواسطة السيرورة‎ 
وإذا كانت‎ CARMA للسيرورة الأصلية‎ р زيادة الدرحة‎ Re ARC) بواسطة السيرورة‎ 
وبعد إعادة تحديد النموذج»‎ eg یمکن زيادة الدرحة‎ MAC) جیدا بواسطة السيرورة‎ alit 
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نعيد تقديره» ونطبق فكرة التأكد من التشخيص مرة أخحرى حت تصبح المعالم ,#, 6 ذات 
معنوية إحصائية والبواقي ذات اضطراب أبيض White Noise‏ . 


د. طريقة Goldfrey‏ (1979م) لتشخيص النماذج: 
یقترح )1979( Godfrey‏ النموذج التالي: 


O(LW, = 0(L)e, 


Le 
Ф(1)= 1-۸1-8۸ — M ودام[ رات‎ IP! - d, IP مسح‎ 2 ЖЛ 
AL)= (-ar-er 2c -80 13-8 JI" -8 JP Lees — OL) 


حيث ,77 السلسلة المستقرة بعد إجراء الفروقات من الدرحة а‏ على السلسلة (Y;‏ 

وتكون المعا لم Q B uu‏ البداية مساوية للصفر» حيث ول 
ثم نقدر النموذج المقترح بالطرق التي تطرقنا إليها سابقاء ومن تم فإن الانحرافات المعيارية 
للمقدرات المضافة سوف تبين ما إذا كانت هذه المعالم المضافة تختلف عن الص فر أم لاء 
كما يمكن استعمال اختبار LM‏ المقترح من طرف Godfrey‏ و الذي يعتمد على مشتقات 
لوغاريتم allo‏ المعقولية بالنسبة للمعا م المضافة» والمقيمة عند المعالم المقدرة في ظل الفرضية 
Ho‏ والقائلة ob‏ النموذج الأصلي هو الصحيح. 

نبين في db‏ صحة ob Но‏ لهذه | لمشتقات توزيعات А sub‏ )2 ة» وم ن أج d‏ 


ARMA(p,q)‏ التي تشرح الظاهرة» يمكن ALT‏ العلاقة: 


>) -T 1 و كه‎ 2 
Log Ll, 0.0. )= EE 2 = 71080, — b ё, ре: 
1=1 


<وورج 


:ol حيث‎ 
ZI 2 [i 2 
& -6'(De(Dw = )+0+ 02+ ..........+0[8[' جلها‎ QE 1لِخ+.........+‎ (۷ 


وتكون المشتقات الحزئية لحذه الدالة بالنسبة لمعالم الانحدار الذاتي والمتوسط المتحرك هي 


على الترتيب: 
T:‏ 
д с E (0+97+9 +..........+ OL) We, / о;‏ 
i 1=1‏ 
OLogL «‏ 


T SF OL 4 OL +. t OLY -ALeAD +..........+ GL? W€, fe: 


Í 1=1 


Side sna oB) ens foi 


1=1 


ونم ل مق ددرات لمعقولي ة العظم ى بوامہ de‏ رم و © والب واقي بوامہ طة: 
ê, = Ó 77‏ 
حيث أن ,7 هي القيم الملاحظة فقط للسيرورة ,17ء وتكون السلسلتان X‏ و,2 من 


الشكل: 


OL)X, =W, > X, =W, -6X,,-...-0,X,, 
OL)Z, - > Z,=é,-O,Z,,-.....-8,Z,., 


ونبدأ الحسابات عمليا في المعادلتين السابقتين» بواسطة وضع X,‏ و Zi‏ مساوية للصفر 
من أحل 1,0-,.....,و -1= et‏ ولنعتبر OV‏ مشكلة اختبار نموذجنا ail‏ خصص بطرية à‏ 
صحيحة ضد الفرضية البديلة والقائلة بأنه يحب إضافة т‏ معلم في ال حزء ۸ء Jus‏ الي 


يحب اختبار الفرضية: 
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H,: ARMA(p,q) 

Hy: ARMA(p,q + т) 
dU عن طريق تقدير نموذج الانحدار اله‎ LM استعمال اختبار‎ Godfrey (1979) ويقترح‎ 
بطريقة المربعات الصغرى:‎ 


EDU oa Esc PON „+ La Tale + NU Y 


حيث أن Bis a,‏ هي dle‏ و ,يم هو حد الخطأء ثم تحت Hy‏ صحيحة بحري الاحتبار: 


^2 


,ا 
YS‏ 
ومن أجل ad‏ كبيرة هذه الإحصائية © نرفض Ho‏ « وطوٗر Godfrey‏ كذلك إحص asl‏ 
LM‏ ضد الفرضية البديلة والقائلة Ob‏ النموذج الصحيح هو «ARMA(p+m,q)‏ حيث 


asm)‏ ~ | کان 


نتبع في هذه الحالة نفس الخطوات السابقة. 
à‏ .. اختبار :Granger-Newbold‏ 

یری )1986( Granger and Newbold‏ أنه Sab‏ ان تط وير zm!‏ ار JLM‏ . . 
Goldfrey‏ إلى أي JS‏ من نوع CARMA(p  kq I)‏ حيث أن m‏ هنا تس اوي 
ST‏ قيمة بين Kos ky‏ أي: ‚т = max(k,k,)‏ 

وعلى العموم يجب النظر إلى النموذج الذي يتضمن أصغر عدد من ДЫШ‏ متناسقة مع 
الفرضية القائلة ob‏ لحدود الأخطاء اضطراب (تشويش) أبيض. كما يمكن في هذا الإطار 


6. مرحلة él‏ : 
إن الهدف من التنبؤ هو استعمال النموذج الحالي والمقدر في فترة زمنية معطاة» من أحل 
تقدیر القيم المستقبلية كسلسلة زمنية Les‏ لأصغر حطأ ممكن, لذا نعتبر шй‏ و ذا أص غر 
متوسط لمربع خطاً التنبؤ Minimum Mean Square Forecast Error (MMSEE)‏ تنبا 


أمثلاء وما دام حطأ التنبؤ متغيرا عشوائیاء نقوم بتصغير قيمته المتوقعة. 
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إن هذا التنبؤ يتم بعد تقدير معالم النموذج cARIMA(p.d,q)‏ والذي يكون قد تحاوز 
مختلف مراحل الاختبارات السابقة ومحددا بالدرحة d qp‏ و 4ء حيث تصبح قيمة التب $ 
ثابتة (أي تكون مساوية لمتوسط السلسلة) بعد الفترة ي في نماذج المتوسطات المتح رك A‏ 
ويمكن تلخيص عملیة ЫШ‏ في المراحل التالية: 
à‏ كتابة النموذج المقدر [, ,6,1 ,هار = ۶ 
ب۔ تعويض Tth. it‏ حيث h-12,...H‏ 
ت- تعويض كل القيم المستقبلية للمتغير ا خاص بالظاهرة المدروسة بتنبؤاتھاء بينما 
يتم تعويض الأخطاء المستقبلية بالأصفار والماضية (داخل العينة) بالبواقي. 
يمكن استعمال النموذج ARIMA‏ المقدر لحساب التنبؤ ,ا » حيث نحس ب أولاء 
التنبؤ بفترة واحدة في المستقبل» ثم نستعمل هذا الأحير لحساب التنبؤ بفترتين في المستقبل» 
ونواصل بنفس الطريقة حتى نصل إلى god‏ + الفترة # في M‏ تقبل.ولنكة ب م وذج 
ARIMA(p.d,q)‏ على الشكل: 
o(LX1- LY Y, =5+ O(L)e,‏ 


Q(L)V^Y, = 6 + O(Le, أو:‎ 

أو على النحو 

W, =W, +0: +... POW ى‎ FE, معد‎ EL وو و6 عد‎ T us FO Erg + Ô 
(1-40-12 - ......- 6,7 )W, = б+(1+ 6 + بع( 9,17 +.......+ 2لي6‎ 


:ARMA(p,q) تخضع لنموذج‎ W, = УУ, أي أن السلسلة‎ 
D(L)W, =5+O(L)e, 

ومنه لحساب You,‏ نبدأ بحساب تنبؤ Wi‏ من أجل الفترة 1+ oT‏ حيث نستطيع كتابة 
النموذج في الفترة الزمنية 1+ 7: 


E 


Wry = QW, + OW, +...... +O,Wr oss HE, PO Sp tO ربع‎ tee Ep git +ô 


كما يلي: 


Wry = К, WW] 
= PW, + OE +-+ Ma OE + êr +....+ © Erga ۵ 


لنستعمل الآن Wu‏ من أحل الحصول على 8,3 Wry asl‏ كما يلي: 


Weg = Eros) 
=й, +, .......+ Wp pa FOE +......+0 Er 2 + Ô 
وهكذا نواصل التعويض إلى أن نصل إلى الحالة‎ Ps لنحصل على‎ Pan ثم نستعمل‎ 
العامة:‎ 
Win = EW. WWW] 
= Wry + سس‎ + 7 И» + OPEM + CRE +6 


لدراسة دقة التنبؤ الذي يعتبر من أهم المراحل في تقييم النموذج للأغراض 2 bé‏ 
نستخدم في هذا Ji‏ متوسط الخطأ الذي يعبر على متوسط الفرق بين المشاهدة والتنب & 


لنفس الفترة الزمنیة ويعطى رياضيا في الشكل التالي: 


^ 


E Yr — Yran 
MRAE = Н $ 1x100 
h=1 Bea 
ول تعبران عن السلسلة المدروسة المتنبأ بھا نظريا و تلك المتنباً جا تقديريا‎ Yn حيث‎ 


على الترتيب. ويمكن أن deg‏ هذا المقياس في شكل نسي وكما يلي: 
Y‏ 


T+h 


Ta 
T+h 


H 
PME =H" | 
ү. 


h=1 


cum 


یمکن أيضا استخدام متوسط مربع الخطأ الذي يعتبر أكثر فعالية من العيار السابق» لدينا: 
H ^‏ 
ОМЕ E HYO =)"‏ 
h-l‏ 


حيث H‏ هي عدد القيم المتوقعة مع [/...,1,2 - 7. 
يستخدم بعض الإحصائيين معيارا آخر يسمى معیار :Theil's U statistic LU‏ وهو 


H 
Uns. Е E 
h-l 


[mns + "تچ"‎ 
h-l h=1 

ويكون التنبؤ جيدا عندما يكون 0= U‏ وتكون العملية فاشلة عندما 1= 17ء وعملیا 
يتذبذب هذا المقياس بين هاتين القيمتين. 

یمکن أيضا قياس دقة gull‏ من خلال مدى قدرة التنبؤ في اقتفاء أثر السلسلة الأص AJ.‏ 
والقدرة على تتبع نقاط انعطافها برشاقة كما USS‏ سابقاء ولتوضيح هذه العملية نستعين 
دائما بالرسومات البيانية للسلسلتين الأصلية والتنبؤية. 
مثال 5: 

وفقا للنتائج المتحصل عليها في المثال 4( نقوم بتقدير النموذجين بطريقة Gauss-‏ 
(Newton‏ ففي هذه الحالة д‏ استخدام بربحيتي 5.04 RATS‏ أو 5.0 -Eviews‏ 
للمفاضلة بين النموذجين يمكن استعمال برمحية Eviews‏ من أجل حساب معياري AIC‏ و 
Schwarz‏ لکل cox‏ ثم نستعمل 5.04 RATS‏ لأنه يعطي نتائج أحسن لقيمة معامل 
التحديد. تظهر النتائج على النحو التالي: 


U= 
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- بالنسبة للنموذج :AR(1)‏ 


Dependent Variable: DLOGLOT 

Method: Least Squares 

Date: 01/01/03 Time: 01:10 

samplefadjusted): 1972 2008 

Included observations: 37 after adjusting endpoints 
Convergence achieved after 3 iterations 


‘Variable Coefficient Std. Error — t-Statistic Prob. 

C 0.071838 0.015091 4760274 0.0000 

АЕ) -0.472218 0.085967 -5.491744 ٥ 
R-squared 0.462554 Mean dependent var 0.062003 
Adjusted R-squared 0.447507 SD. dependent var D.181224 
S.E. of regression 0.134704 Akaike info criterion -1.118942 
Sum squared resid 0.535077 Schwarz criterion -1.031866 
Log likelihood 22 70044 F-statistic 30.15925 
Durbir-Vvatson stat 0.535245 Prob(F-statistic) 0.000004 


Inverted AR Roots - A7 


- بالنسبة للنموذج :MA(1)‏ 


Dependent Variable: DLOGLOT 

Method: Least Squares 

Date: 01/01/03 Time: 01:41 

Samplefadjusted): 1971 2008 

Included observations: 38 after adjusting endpoints 
Convergence achieved after 7 iterations 

Backcast: 1970 


Variable Coefficient Std. Error t-Statistic — Prob. 

C 0.084791 0.010360 8.184140 80 

MAC -0.704057 — n. 120575  -5.833154 0.0000 

R-squared 0.424908 Mean dependent var 0.092084 

Adjusted R-squared 0.408933 5.0. dependent var 0.257565 

5.E. of regression 0.188018 Akaike info criterion -0.349717 

Sum squared resid 1.411507 Schwarz criterion -0.263529 

Log likelihood ٥.644632 F-statistic 2.85 

Durbir-Vvatson stat 1.339223 Prob(F-statistic) 000005 
Inverted MA, Roots fo 
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نلاحظ أن النموذج الأمثل الذي يعبر ST‏ عن تغيرات سلسلة الطلب على الكهرباء 

هو نموذج eè JLARIMA(0,1,1)‏ من أن معياري AIC‏ و Schwarz‏ يشيران إلى أفضلية 

ARIMA(I,1,0)‏ السبب الذي جعلنا نختار نموذج المتوسط المتحرك هو جودة إحصائية 
دربين-واتسون عكس النموذج AR(1)‏ الذي يظهر ارتباطا ذاتيا بین الأخطاء. 

من الملاحظ أن معامل التحديد المتحصل عليه ليس مرتفعا جدا في كلا النموذجحين» 

فإذا قمنا بتقدير النموذج لمختار باستعمال 4 (RATS 5.04 À4‏ نتحصل على معامل 

تحديد مرتفع جداء لدينا: 

boxjenk(eonstant,ar-0,ma-1,diff-1) logy / resids 

Box-Jenkins - Estimation by Gauss-Mewton 

Convergence in 13 Iterations. Final criterion was 0.00000377 < 101 


Dependent Variable LOGY 
Annual Data From 1971:01 To 2008:01 


Usable Chservations 38 Degrees of Freedom 36 
Centered R**2 0.940143 В Bar **2 0.3380 
Uncentered R**z 0.999782 T x R**Z 37.992 
Mean of Dependent Variable 2.3 
Std Error of Dependent Variable ۰12808472 1 
Standard Error of Estimate 008 
Sum of Squared Residuals 0.0363341357 
Durbin-Watson Statistic 1.281182 
Q[8-1] 0. 640929 
Significance Level of 4 0.46 
Variable Coeff Std Error T-Stat Signitf 
ЖЖЖЖ o ck ok ok ok یی‎ kok ok Kk okch ck koh koh ok ok ko kck kok ck Kokch ck koh kokok E SE 
1. CONSTANT 0.011454527 7 6.20120 ٣٦ 
2. Mati} -0.661970589 0.1294285132 -5.11466 8285 


نقوم الآن بتشخيص النموذج. نلاحظ أن للمعالم معنوية إحصائية بنسبة معنوية 0.05 
باعتبار أن قيم ستيودنت بالقيمة المطلقة أكبر تماما من القيمة ا حرجة للتوزہ ع الطبيء ي؛ 
إضافة إلى ذلك» للنموذج قدرة تفسيرية عالية جدا. 
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من خلال الشكل أدناه يمكننا ملاحظة شبه المطابقة بين منحنيى السلس لة الأص AX‏ 
Actual‏ ومنحنی السلسلة المقدرة Fitted‏ هذا من ale‏ أن يعطينا فكرة عن مدى L ae‏ 
تعبير النموذج المقدر ARIMA(0,1,1)‏ إلى بيانات الطلب على الكهرباء. 


الشكل (11): السلسلة الأصلية و السلسلة المقدرة 


2.3 


——  LOGY HAT 
—— 106ү 


2.2 = 


ات 2.1 


2.0 - 


1.8 TTITTITTTTLTTTTTTTLTTTTTTTTT IT 
1970 1974! 1978 1982 1986 1990 1994 1998 2002 2006 


من خلال الشكل (18)ء نستنتج أن سلسلة البواقي مس تقرة حي ث أن مع املات 
1.96+ 1.96- 
الارتباط GI‏ تقع كلها داحل Je‏ الثقة a‏ 
d а |‏ 
استقلالية تامة بين الأحطاء. یمکن AS‏ من ذلك باستعمال إحصائية Ljung-Box‏ ال تي 


| و هذا ب بي أن هد à‏ 


تساوي 1.914 تبقى دائما أقل من القيمة المحدولة لتوزيع у?‏ بدرحة حرية 16. كما أن 
معاملات الارتباط الذاتي لسلسلة مربعات البواقي المبينة في الشكل )19( تساوي معنوب ا 
الصفر (تقع كلها داحل QUA‏ الثقة) و هذا ب يعني أن الأخطاء العشوائية تتميز بتباين شرطي 
ثابت (متجانس). 
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الشكل (12): معاملات الارتباط الذاتی و ا جزئي للبواقي الشكل )13(: معاملات الارتباط 


الذاتي و الجزئي لمربعات البواقي 
Sample: 1971 2008 Sample: 1971 2008‏ 
Included observations: 38 Included observations: 38‏ 
Q-statistc probabilities adjusted for 1 ARMA term(s) Q-statistic probabilities adjusted for 1 ARMA term(s)‏ 
Autocorrelation  Partia Correlation AC PAC Q-Sta Prob Autocorrelation Partial Correlation AC PAC @Stat Prob‏ 
١ ١ 1 0200 0200 1.6377 ! ! ! ! | 0.027 0.027 00304‏ ! ! 
l [ 2 0102 0.065 20781 0.149 ! ! ! ! 2 0.017 0.015 0.0420 0.838‏ ! ! 
l ! l 3 0.045 0.013 2.1651 0.339 ۱ ! ! | 3 0.000 0.000 00420 0.979‏ ! 
0.998 00424 0.002 0.003 4 ! ! ! ! 0.539 2.1656 0004-0014 4 ] ] ] [ 
1.000 00476 0.010 0.011 5 | | ! ! 0.703 2.1767 0.019- 0.015- 5 ۱ | ! ! 
l 6 -0.020 -0.013 2.1949 0.822 ! | ! | 6 0.017 0.017 00616 1.000‏ ] ۱ ۱ 
Т -0.036 -0.037 01237 1.000‏ ! | ! ! 0.899 2.2158 0.012- 0.021- 7 ] ] ۱ ! 
l ! ! ! В -0.017 -0.008 2.2310 0.946 ! ! | | 8 -0.020 -0.019 0.1445 1.000‏ 
l ! ] ] 9 -0.017 -0.010 2.2465 0.973 ! ! | ! 9 -0.053 -0.051 0.2927 1.000‏ 
l ] l 10 -0.016 -0.009 2.2602 0.987 | ! ! ! 10 -0.105 -0.103 08940 1.000‏ ! 
l ! ] l 11 0.001 0.008 2.2603 0.994 ! | | ! 11 -0.078 -0.073 1.2352 1.000‏ 
1.000 1.3026 0.029- 0.034- 12 | | ! ! 7 2.2841 0.021 0020 12 ] | ! ! 
l ! | ! 13 -0.059 -0.056 1.5134 1.000‏ 0.999 2.2851 0.005- 0004 13 ۱ | | ! 
I | 14 -0.073 -0.072 1.8479 1.000‏ | ! 1.000 2.2851 0.006- 0.001- 714 ! ! ۱ ۱ 
l ] ] 15 0.011 0.010 2.2831 1.000 ! | ] ! 15 -0.015 -0.011 1.8626 1.000‏ ۱ 
l 16 -0.011 -0.015 2.3013 1.000 ! | ] | 16 -0.027 -0.027 1.9140 1.000‏ ! ۱ ۱ 


Le‏ أن النموذج مقبول إحصائياء یمکن إذن التنبؤ بالطلب على الكهرباء في الجزائر على 
المدى القصيرء لنأحذ مثلا ثلاث سنوات лу‏ 2009 إلى غاية 2011). نس تعين ببربحي А‏ 


GAUSS 0‏ النتائج تظهر على الشكل التالي: 
time lower CI forecast upper CI std. err‏ 
0.2031 10.1484 9.7503 9.3522 2009 
0.2116 10.2516 9.8369 4222 .9 2010 
0.2197 10.3540 9.9235 9.4929 2011 
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الشكل (14): ы‏ و مجالات А‏ للتنبؤ 


Forecast of 1-1و‎ (CI 95.02) of qt_1 


— 


6.0 6.5 7.0 7.5 80 8.5 9.0 9.5 10.0 10.5 
T T T T T T T 


1970 1980 1990 2000 2010 


بعد حساب التنبؤ النقطي يجب Less‏ بناء فترات ثقة لهذا الأخير لكي يكون التحليل دقیقا 
بغية اتخاذ القرارات الاقتصادية. من خلال الشكل أعلاه» يمكن القول أن التنبؤ يتبع 
السلسلة الأصلية Le‏ يؤكد مرة أحرى على الحودة الإحصائية للنموذج المختار و أيضا على 
قوة التنبؤ۔ 
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gea 
VAR مد خل إلى هاذج‎ 
ومشكل التكامل المشترك‎ 
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مدخل إلى نماذج VAR‏ ومشكل التكامل المشترك 


تطرقنا في الفصل الخامس إلى نماذج المعادلات الآنية التي عرفت انتقادات كثيرة 
ولاسيما ضعف التنبؤات الناتحة عنها في ظل dey‏ اقتصادية معكرة. جاءت نماذج VAR‏ 
كبديل لهذا النوع من النماذج التنبؤية» فلقد أثبتت الاختلالات الاقتصادية (الأزمة 
الاقتصادية العالمية»...الخ) عدم صلاحيتها بسبب آنية العلاقات التي تربط بين المتغيرات 
الاقتصادية وعدم أحذه بعين الاعتبار ديناميكية )> (А5‏ نظام المعادلات القياسية. في 
نماذج VAR‏ تُعالح كل المتغيرات بصفة متماثلة و بدون شرط إقصاء مع إدخال عامل 
التباطؤ لكل المتغیرات في كل المعادلات ليعطي للنظام الطبيعة الحركية. هذه النماذج عبارة 
عن تعميم لنماذج الانحدار الذاتي إذ يتكون من نظام لحملة معادلات بحيث كل متغيرة هي 
عبارة عن توليفة خطية لقيمها الماضية و القيم الماضية لمتغيرات أخرى بالإضافة إلى 
الأخطاء العشوائية. سنتطرق في هذا الفصل إلى نماذج شعاع الانحدار الذاتي و طرق 
تقديرها agi g‏ بإعطاء بعض اختبارات السببية وطرق تحليل الصدمات. في ا لجزء الثاني من 
هذا الفصل ستكون الدراسة منصبة حول مشكل التكامل المشترك الذي يسمح بتحديد 
العلاقة الحقيقية الموجودة بين متغيرين والذي يعتبر بمثابة مفهوم جديد في ميدان الاقتصاد 
القياسي المطبق على السلاسل الزمنية حيث نعطي بعض الاختبارات التي تساعدنا على 
كشت )3 الغفرے, 
zt .1‏ الانحدار !310 المتعدد Multivariate Autoregressive models‏ 
1. الصياغة العامة لنموذج VARMA) VAR‏ 

يكتب k. ! "Vector AutoRegressive VAR cs‏ متغير pos‏ تباطؤ على 
الشكل Goal‏ التالي: 


, =D) +P, | +O! ‚+....+Ф„У_ „+, t-12,,T 
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Y, д, 7 en pi, ^ 
بط‎ фу $5, өө $5, 2 


T : =| |; ы‏ ;| “اسع 
k‏ 2 1 
f Pu Du + Фа М‏ 
ey‏ 
»€ 
i=1,2,...p *&,-‏ 
£y‏ 


نسمي У, = E(e,e,)‏ مصفوفة التياين-التباين المشترك sua SU‏ وهي ذات بعد 
(I)‏ . یمکن أيضا كتابة النموذج بدلالة معامل التأخير حيث: 


POOF بحب‎ D , (۴ =D, «e, 
O(L)Y = Ф, +, : أو‎ 
تعتبر كسلاسل مستقرة والأخطاء پر6,.....,مء ذات تشويش‎ PP, المتغيرات‎ 
. ©2 ,......, 0 WE أبيض مستقلة ذاتيا وذات تباينات‎ 
مستقرة إذا وفقط إذا تحققت الفرضيات الكلاسيكية الثلاثة:‎ VAR تكون السيرورة‎ 
E(Y,)= pu , Vt - 
var(Y,) > مه‎ — 


ГО), vi -‏ - [زم = cov.) = ERY, = ur.‏ 
بصفة cile‏ تكون السيرورة VAR‏ مستقرة إذا كان کثیر الحدود المعرف انطلاقا من 
محدد المصفوفة 0 - [J - 8,1, - 9,72 -.....- D, L|‏ تحتوي على جذور خارج الدائرة 


الوحدوية. 


cou 


№, 3 0.2 0.7۷ Fu Ê 
=| |+ +| 
رر‎ 114 (03 O4 E] Le 
RUE نقوم بدراسة شروط استقرارية هذا النموذج. نحسب‎ 
1 01 087 L L, =1.30 
0 1 0.3 0.4 L, = - 91 
يعني‎ liag نلاحظ أن الجذرين المتحصل عليهما بالقيمة المطلقة أكبر تماما من الواحد‎ 


-021-0.6L —-0.13P7 -0>] 


أن النموذج مستقر. 
(الرتبة) 4: 
Y, =P, +O, , DIE + .....+ © LT. 406 FOR. PO E. +€,‏ 


وهو نموذج ARMA(p,q)‏ متعدد المتغيرات أو VARMA(p,q)‏ الذي يصطلح على 
تسميته أيضا + . .ARMAX(p,q)‏ تكون السيرورة УМА‏ دائما مستقرة وقابلة للقلب 
إذا كانت جذور كثير الحدود تقع كلها حارج الدائرة الوحدوية. 

قد يتضمن نموذج VAR‏ متغيرات خارحية (مستقلة) ويسمى بنموذج SVAR‏ 
"Structural Vector AutoRegressive"‏ الذي يأحذ الشكل التالي: 


ге 
7 0ج‎ Фу FOE Vus PUE. PD Ag ta À, F8, 


حيث VS,‏ تعبر عن المتغيرات الداخلية و Ху, Х.Х,‏ متغيرات خارحية 
يمكن أن تحتوي على مركبات عشوائية أو غير عشوائية. على العموم يطلق على هذا 
النموذج باسم النظام الخطي لوجود العلاقة الخطية بين كل المتغيرات ويسمى أيضا 
بنموذج المعادلات الآنية الحركية у‏ الديناميكية). باستعمال معامل ШЫЛ‏ في النموذج» 
يكون الشكل المحتصر كما يلي: 
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O(L)Y, = В(І)Х, +€,‏ 
وبضرب الشكل المختصر ب . SDL)‏ 
Y, = Ф (L)B(D)X, + '(L}e,‏ 
ACL) = 0" (D)B(L) e‏ يسمى بالشكل النهائي للنظام ويكون هذا الشكل موجودا 
في حالة ما إذا كانت المصفوفة D(L)‏ قابلة للقلب تحت الشرط التالي: 
det(®(L)) + 0‏ 

УАК gi 4485 تحديد‎ 2.1 

في حالة النموذج VAR‏ يمكن „дй‏ كل معادلة من معادلات هذا النموذج بطريقة 
المربعات الصغرى أو بطريقة المعقولية العظمى. يتم تقدير كل معادلة على حدا. النموذج 
VAR(p)‏ المقدر يكتب على الشكل التالي: 
Y =Ф, +O +Ф,У, +.....+ OY,‏ 

نسمي Dy‏ مصفوفة التباين-التباين المشترك لبواقي التقدير. 

لا يمكن تقدير معاملات هذا النموذج انطلاقا من سلاسل غير مستقرة. إذن بجب 
جعل كل السلاسل مستقرة بحساب الفروقات من الدرحة ‏ في حالة oll‏ عام عشوائي 
أو إضافة مركبة У‏ العام إلى صيغة النموذج VAR‏ $( حالة اتحاہ عام ثابت. أيضاء 
Ke‏ إضافة متغيرات صورية لتصحيح التغیرات الموسمية. 

لتحديد درجة النموذج VAR‏ نستخدم jules‏ المعلومات» فطريقة اختیار الدرحة 
تكمن في تقدير كل معادلات النموذج من أجل أي رتبة (درحق) من 0 إلى P) P‏ هو 
العدد الأقصى المقبول من طرف النظرية الاقتصادية). نستعمل مثلا المعايبر الثلاثة Akaike‏ 
و Hannan-Quin‏ و Schwarz‏ المعرفة كما يلي: 

2k* p 


T 
2loglogT 
I 


AIC = In; |^ 


HQ = ш |+ К?р 


2 
SC = ,ےہا‎ | 20) 
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مع k‏ عدد متغيرات النظام؛ T‏ عدد المشاهدات» م عدد الفجوات الزمنية» X.‏ مصفوفة 
التباين-التباين المشترك للبواقي. 

نختار التباطؤ الأمثل وذلك بتصغير wll‏ الثلاثة. يمكن أيضا استخدام نسبة المعقولية 
لهذا الغرض انطلاقا من تقدير تباین البواقي. إذا كان EL‏ تباین بواقي النموذج المقيد و 
EY‏ تباین النموذج الأول (غير المقيد)» ор‏ إحصائية نسبة المعقولية ты.)‏ 
تتوزع توزيع ”بر بدرحة حرية تساوي ode‏ القيود. 


1. العنبوٌ: 
بعد تقدير معاملات النظام » يتم حساب ШЙ‏ في الفترة 7 من أحل 7+1 لنموذج 
:VAR(I)‏ 
F(0 = 6, +Y,‏ 
من أحل 2+ 7» يكون التنبؤ محسوبا كما يلي: 
Ф, + Ф,Ў (1) = Ф, + 6,6, + DE,‏ = )2 ,¥ 
من أجل 3+ 7» لدينا: 
Ў, (3) = 6, +۵7 (2) = ) + ®, +Ф? o, + ®,‏ 
من أجل h) THA‏ هو أفق التنبؤ)» يكون ыш!‏ على الشكل التالي: 
Ў, (А) = (à, + D? OF, + y,‏ 
عندما يؤول h‏ إلى ما لا clé‏ فالتنبؤ يؤول إلى حالة مستقرة oS‏ 0ج Фу‏ إذا كان 
m У =P, (A) ый les А > oo‏ ,۵ متوسطه معدوم و تباينه معطى بالعلاقة: 
E,Q,7 МХМ, +M EM, +t М, Za My‏ 
حيث M,‏ محسوبة بصيغة التراحع: 


min( p,i) 


لدينا: 
М, =©,;M, =®,M,+0,M, - 2 +Ô, ;‏ 


=2]3= 


M, = M, + 6,M, + 6,M, = 2 +ô Ô, + 6,0, +Ô, 
التنبؤ عند‎ Jes <,  ةفوفصملا لكل متغير يتم قراءته في قطر‎ ыш ee تباین‎ 
2 مستوى 1-4/2 معطى د‎ 
Youn € ۶ (5) —2,,5 УАҚ ,n Y, (h) + 2„,, vate, )| 
حيث 2412 هي القيمة ا حرجة للتوزيع الطبيعي.‎ 
:2 مثال‎ 
باستعمال نموذج‎ Y, و المحزون النقدي‎ Y, نريد تمذجة الناتج الوطني الإجمالي»‎ 
المعطيات فصلية من 1965 إلى 2005. لیکن النموذج:‎ VAR 
"0-70, Кир ^ es 
Y, h, hı ba مرولا‎ фа Pa Ла En 
من أحل رتبة (درحة)‎ Schwarz و‎ Akaike نختار النموذج الأمثل بالاستعانة بالمعيارين‎ 


RATS 5.04 42 y نستعمل لهذا الغرض‎ «Schwarz 
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DISPLAY 
DO LAGS=1,4 

SYSTEM 

VARIABLES Y1 Y2 

LAGS 1TO LAGS 

DET CONSTANT 

END(SYSTEM) 

ESTIMATE (NOPRINT, SIGMA) 

COMPUTE SCHWARZ=%LOGDET H4*LA G3*LOG(96NOBS)y/?6N OBS 

COMPUTE AIC=%LOGDET 42(2*4*LA G3)/26N OBS 

IF LAGS== 

DISPLAY @4'LAGS' @20'AIC' @35 'SCHWARZ 

DISPLAY @5 #### LAGS @20 #### HHHH AIC (035 SCHWARZ 

END DO LAGS 


LAGS AIC SCHWARZ 
1 -15.41 -15.86 
2 -15.22 - 15.56 
3 -14.87 -15.03 
4 -14.75 -14.84 


نلاحظ أن المعيارين AIC‏ و Schwarz‏ يأحذان قيما صغرى عند 1 - ور . البرنامج 


COMPUTE LAG3-1 
SYSTEM 
VARIABLES Y1 ҮЗ 
LAGS ITO LAGS 
DET CONSTANT 
END(SYST EM 


ESTIMATE (SIGMA, RESIDS=RESIDS 2) 


النموذج VAR(1)‏ المقدر يكتب على الشكل التالي: 


Ў, = 0.096+ 0.28Y,, + 0.005Y,, ,,R? = 0.99 
(1.76) (50.93) (1.06) 


Ê, = -0.166+ 0.032Y,, , + 0.29Y,, ,, R? = 0.99 


(-2.55) (2.75) (70.54) 


e‏ ستيودنت. 


732 رڈ 


بواقي التقدير ,م و ,ثم محسوبة مع مصفوفة التباين-التباين المشترك للبواقي: 
45.13 109.54 
rid‏ ا 2 
var(é,,) 2109.54 ; var(é,,) 2101.37 ; cov(&,,&,,) = 45.13‏ 
لحساب التنبؤء نستعين بالنموذج المقدر: 
Ê, )1( = 0.096 + 0.287. + 0.005Y,,‏ 
Y,, (1) = -0.166 + 0.032Y,, + 0.29Y,,‏ 


Ê (2) = 0.096 + 0.28Y,,.(1) + 0.0057, (1) 
Y,, (2) = -0.166 + 0.032Y,, (1) + 0.29Y,,.(1) 


Ê (3) = 0.096 + 0.287, (2) + 0.0057, (2) 
Ê, (3) = -0.166 + 0.0327, (2) + 0.295 (2) 


Ê (4) = 0.096 + 0.287, (3) + 0.005Y,,.(3) 
Y,, (4) = -0.166 + 0.0327, (3) + 0.29Y,, (3) 


: Р 109.56 45.14 
۵ - Ju أجل 1 لدا = اانه خط‎ 
r) 20 * ps oM گ0‎ 


يساوي 109.56 وتباين Ў„(1) . kb Lhe‏ يساوي 101.38. بعد استنتاج قيم 
الخطأين المعيارين للتنبؤ يمكن بناء فترات ثقة ый‏ بنسبة احتمال 9095. 
2. التحلیل Structural Analysis P‏ 

:Causality السببية‎ .1.2 

يعتبر مشكل السببية من أهم حاور في تحديد صيغ النماذج الاقتصادية» إذ يهدف إلى 
البحث عن أسباب الظواهر الاقتصادية وفهمها للتمييز بين الظاهرة التابعة من الظواهر 
المستقلة کے Ab‏ 

1.1.2 اختبار السببية وفق :Granger‏ 

اقترح )1969( Granger‏ معيار تحديد العلاقة السببية التي ترتكز على العلاقة 
الديناميكية Bogor gh!‏ بين السلاسل الزمنية» حيث إذا كانت Yi,‏ و Yo‏ سلسلتين زمنيتين 
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تعبران عن تطور ظاهرتين اقتصاديتين مختلفتين عبر الزمن ot‏ وكانت السلسلة OY,‏ تحتوي 
على المعلومات التي من BIE‏ يمكن تحسين التوقعات بالنسبة للسلسلة CY,‏ في هذه الحالة 
نقول أن ОЗ) CY, Gad Y,‏ نقول عن متغيرة UL‏ سببية إذا كانت تحتوي على معلومات 
تساعد على تحسين التوقع لمتغيرة أخرى. 

يستخدم اختبار Granger‏ التأكد من مدى وجود علاقة تغذية مرتدة أو استرجاعية 
Feedback‏ أو علاقة تبادلية بين متغيرين» وذلك في حالة وجود بيانات سلسلة زمنية. 

ومن المشاكل التي توحد في هذه الحالة أن بيانات السلسلة الزمنية لمتغير ما كثيرا ما 
تكون مرتبطة» أي يوجد ارتباط ذا بين قيم المتغير الواحد عبر الزمن» ولاستبعاد أثر هذا 
الارتباط GI‏ إن وحد» يتم إدراج قيم نفس المتغير التابع لعدد من الفجوات الزمنية 
كمتغيرات تفسيرية في علاقة السببية ا مراد قياسهاء يضاف إلى ذلك إدراج قيم المتغير 
التفسيري الآخر لعدد من الفجوات الزمنية كمتغيرات تفسيرية أيضاء وذلك باعتبار أن 
السبب يسبق النتيجة في الزمن. 

ليكن النموذج VAR(p)‏ المستقر حيث: 


e T H8‏ لم ا۔م 
Y, ф ф, $ Pa ф, b> Y,» h, ф, Ӯ, Ey,‏ 


السلاسل „ ыб Yu Proses‏ كمتغيرات خارجیة بالنسبة للمتغيرات 
CY, s Tus, өөө Pia‏ نرى ما إذا كانت بحموعة У Ya‏ تحسن معنويا من القدرة 


Restricted " КУАК والذي نطلق عليه تسمية‎ VAR للنموذج‎ Y, التفسيرية للمتغيرات‎ 
ليكن:‎ «Schwarz و‎ AIC اختیار الفجوات الزمنية يتم بواسطة المعيارين‎ "VAR 
Hyde 2 SG, =0 Lua VU B Y, ee Y y, t 
مقبولة‎ 
Hd زا کے کہا‎ =0 Xo GG) Y, ces يا لا‎ ө 


مقبولة 


== 


إذا قبلنا الفرضيتين cles‏ نتحدث هنا عن ما يسمى ب Feed Back effect’.‏ . يمكن 
استعمال إحصائية فيشر للقيام بالاختبار و هو اختبار انعدام المعاملات» معادلة بمعادلة أو 
مباشرة المقارنة بين نموذج VAR‏ غير مقید UVAR‏ والنموذج VAR‏ المقيد ‚КУАК‏ 
نحسب نسبة العقولية оаа)‏ |مرم2|«ا)×(ء- )= Г‏ التي ез‏ توزيع ”ر 
بدرجة حرية p‏ ×2 مع: 
ويرم E‏ :مصفوفة التباين-التباين المشترك لبواقي النموذج المقيد 
E yup‏ :مصفوفة التباين-التباين المشترك لبواقي النموذج غير المقيد 
sae :7‏ المشاهدات» 
Ali эде ct‏ المقدرة في كل معادلة للنموذج غير المقيد. 

إذا كانت Y^ (2p)‏ < 1» ففي هذه الحالة نرفض فرضية وجود القیود أي هناك 
سببية وفق Granger‏ 

22 اختبار السببية وفق :Sims‏ 

اقترح )1980( Sims‏ اختبارا [حر مختلفا نوعا ماء حيث يعتبر أنه إذا كانت القيم 
المستقبلية ل . ,۲ تسمح بشرح القيم الحالية ل . Y, OB (Y,‏ يسبب LY,‏ لدينا: 


p p p 
0 1 2 2 
Y, = 0 3 > Pies +> dob, , + >й, Pri tEn 
i=l i=l i=l 


Bi Yau + En‏ + وج دہ 
Y Y, e‏ يسبب ,۲ إذا كانت الفرضية 0= (6..... = ر8 = Hy: B‏ مقبولة 
Y, Cus VY, e‏ إذا كانت Hy: В? = BP =....В =0 tne A‏ .0,4 
وهنا يتعلق الأمر باختبار فيشر الكلاسيكي (اختبار انعدام المعاملات). 
مال : 
انطلاقا من النموذج VAR(I)‏ المقدر في المثال السابق» نقوم بتطبيق اختباري 
Granger‏ و Am Sims‏ 
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:Granger اختبار‎ - 
Y, لا تسبب‎ Н, Y, : 


نقدر النموذج UVAR‏ و RVAR‏ التاليين: 
UVAR: Ў, = 0.096+ 0.28У, , + 0.005Y,, ,,R? = 0.99,‏ 


URSS - 4 
RVAR: Ў, 212.57 4-0.58Y, |, R? 20.69, RRSS = 1986.85 


نستعمل بر حیة 5.04 RATS‏ لاختبار فيشر (انعدام (Y, , eles‏ 


LINREG Y1 

# CONSTANT Y1{1} Y2(1] 
EXCLUDE 

# TAL} 


d‏ هذه «UE‏ حت إحصائية فيشر: 
(RRSS-URSS)/c _ (1986.85 —1128)/1‏ . 


= = 122.58 
URSSKT-k-1) 1128/(164—2-1) 


نلاحظ أن СЕ > Foes‏ أي نرفض فرضية العدم NH,‏ تشرح معنويا Y, jM‏ 
وهذا يعني أن هناك سببية وفق .Granger‏ 
بنفس الطريقة» نختبر السببية | . ,7 نحو Y,‏ على المعادلة 2 (أنظر JUI‏ 2): 
Y, IH,‏ لا تسبب Y,‏ 
أو بطريقة أخرى» نستعمل نسبة المعقولية لاختبار السببية b. Granger (33s‏ محسب 
النسبة بالاستعانة بالبرنامج التالي: 
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SYSTEM(MODEL-UNRESTRICTED) 
VARIABLES Y1 Y2 Y3 

LAGS 1TO1 

DET CONSTANT Y{1} ¥{2} 
END(SYSTEM) 
ESTIMATE(RESIDS-UNRESIDS) 

* 


SYSTEM(MODEL=RESTRICTED) 
VARIABLES Y1 Y2 

LAGS1TO1 

DET CONSTANT Y1{1} 
END(SYSTEM) 
ESTIMATE(RESIDS=RESRESIDS) 
* 


RATIO (DEGREES-2) 
& UNRESIDS 
# RESRESIDS 

أي : 


Г =(T -c)x (E | = In, gel) = (164—1)(9.21—9.11) 21630» 72,5(2) = 5.99 


— اختبار :Sims‏ 
نقدر النموذجين التاليين على نفس الفترة باستعمال التعليمة التالية: 
LINREG ¥1‏ 
SCONSTANT Y1{1} Y2{1} Y2{-1}‏ 
EXCLUDE‏ 
}1-{¥2 # 
Н, Y, :‏ لا تسبب Y,‏ 


UVAR: 7, = -1.025+0.25У, — 0.18Y,, + 0.29Y,,,,,R? = 0.65, 
URSS = 2428.65 
RVAR: Y, = 0.278 + 0.48Y,, , -0.22Y,, ,, R? 2043, RRSS = 3779.85 


. (RRSS-URSS)/'c (3779.85 —2428.65)/1 
URSSKT—k-—1) | 2428.65/(164 3-1) 

نلاحظ أن وا EE"‏ أي نرفض Co Jun Ho‏ معنويا المتغير .yy‏ هناك 
سببية .Sims ds‏ 


خر أيضا السببية في ЫМ‏ المعاكس على المعادلة 2: Y Y, tH,‏ سب OY‏ 


= 89.07 
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2. تحليل الصدمات ودوال الاستجابة ‘Impulse analysis‏ 
كما نعلم» نموذج VAR‏ ينمذج العلاقات الحركية بين مجموعة من المتغيرات المختارة 
لوصف ظاهرة اقتصادية خاصة. إن تحليل الصدمات ودوال الاستجابة يسمح بدراسة أثر 
صدمة معينة على متغيرات النظام. LEW‏ النموذج المقدر التالي: 
И й! 20‏ = 0 
Y, 0 $5 pa Y, Ez‏ 
تغير في E,‏ خلال فترة زمنية معينة له نتيجة على Y,‏ و Yia‏ ثم على Бре‏ 
حدثت صدمة في اللحظة t‏ على ,2 تساوي 1 OB‏ أثرها يكون كالتالي: 


YET — 

CE 

في الفترة :1+1 ^ PAL‏ 

Vb, Pa On AO | 

ко epe /+ 2 : في الفترة‎ 

di ЛУР |‏ ھا رمسا 

E pe 

تشكل هذه القيم ا حسوبة دالة الاستجابة. تتميز طريقة دوال الاستجابة لحساب 
المضاعفات الديناميكية الموحودة بأنھا Jet‏ بعين الاعتبار مجموع العلاقات الديناميكية 
cdo gor oll‏ بحيث ET‏ تبين رد فعل نظام المتغيرات الداخلية على أثر حدوث صدمة في 
الأخطاء وحسب سيمس فإن دوال الاستجابة تبين أثر انخفاض وحيد ومفاجئ لمتغيرة على 
نفسها وعلى باقي متغيرات النظام في كل الأوقات. في هذه الحالة» نفترض أن البواقي 
مستقلة لکن هذه الفرضية نادرا ما تكون محققة» ОУ‏ في الواقع قد یوجد ارتباط بين 
الأحطاء العشوائية. إذا كان هناك ارتباط قوي بين صدمتين бү‏ و ری OP‏ صدمة ما 
على ,م حتما ستكون ағ уда‏ بصدمة على ,رع . في هذه الحالة معامل الارتباط AS gun‏ 
على الصلة المشتركة بين البواقي ё,‏ و ,2 ولكن لا تشير إلى LAV‏ السببية. 
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إن مشكل الارتباط المشترك للأخطاء وأثر صدمة على متغير ما قد tly‏ بالبحث عن 
تمثيل الأخطاء iia,‏ شاقولية Orthogonal‏ (مستقلة فيما بينها). لنعتبر تقسيم DX‏ 
PP‏ دو 
يتعلق M‏ هنا بتقسيم Choleski‏ حيث Р‏ تعبر عن مصفوفة مثلثية في الأعلى مع 
عناصرها القطرية موجبة. یمکن كتابة الصيغة VMA()‏ على الشكل التالي: 
Y, -u* CPP‘, = + My,,‏ 
i=0 i=0‏ 
مع: M, =GP‏ و V, = Pg,‏ 
من السهل التأكد من أن للأخطاء v,‏ مصفوفة تباين-تباين مشترك تساوي المصفوفة 
الأحادية. أعمدة M,‏ تمثل استجابة النظام بالنسبة لصدمة مستقلة و طبيعية على خطأ 
"M‏ 1 
متغير Le‏ بعد 1 فترة زمنية . 
وكمثال على ذلك» نأحذ نموذج VAR‏ تغیرین: 
e «(|‏ ^ ا۔م 
à фә NE €)‏ بط 
مع: cov(£,,£,,) = k € 0..var(£,) = 02, var(é,,) = о,‏ 
بحساب pot Y, - (o2 Ik y,‏ على: 
to; je,‏ بيك + Y, =(k/o2 Y, «f - dx blo ae = Hh xk lo} Yai‏ 


نضع: .v, =, (0/02 k,‏ لدينا: 
cov(é,,,V,) = E(ev,) = cov(e,,&,,) -k/o; E(e;) = Е-Е =0‏ 
أصبحت الأخطاء غير مرتبطة (شاقولية) ويمكن تحليل الصدمات على لمعادلتين 
ul‏ 


Sims (1981) أنظر‎ -1 
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Y, = ООА; 
Y, -(k/o2 Y, «(8 - хо y, «(5 - d xklo; W, JE يصو‎ —(k/o? b, 


: Variance Decomposition غليل التباين‎ .3.2 

يهدف MZ‏ تباین ыш ke‏ إلى حساب وتحديد مدی مساهتها في تباین الخطأ. 
رياضياء نستطيع كتابة تباین خطاً التنبؤ لفترة معينة А‏ بدلالة تباین الخطأ الخاص JS‏ 
متغير على حدا. ولمعرفة وزن أو نسبة مشاركة كل تباين نقوم بقسمة هذا التباين على 
تباین حطأ التنبؤ الكلي. 

بعدما تصبح الصدمات طبيعية و شاقولية» يتم تحليل الاستجابة بواسطة النموذج: 


Y, -u*YMy,, 
i-0 
يعطى بالعلاقة التالية:‎ h حطأ التنبؤ في الأفق‎ 
[a Уму t+h-i 


نقوم بتقسيم les‏ التنبؤ من أجل كل مركبة ل . BUY,‏ نرمز إليها ب . ,۲ . لدینا: 


Y, t+h = В, (Y, n) = 27 m, i Vi t+h-i 23 m» Mo, t+h-i +... + m vss) 
يمكن التعبير عنه بطريقة‎ LM, الخاص بالمصفوفة‎ (I) يعبر عن العنصر‎ ту حيث‎ 
адаг 
Laus нл > (m vis Tee 3 کے تر‎ 
k=l 


يما أن الأحطاء ‏ لا تشكل أي ارتباط وذات تباین يساوي 1ء Le Jeu‏ حساب 


2 2 
BE عي‎ E, (У, ^ = = (ш Teee T Pg y ) 
k=1 
h-1 
FID Fees + тка = (e, M;e,) مع‎ 
i-0 
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حيث Ex e,‏ العمود رقم ¡ للمصفوفة الأحادية والتی تعبر عن مساهمة Uae‏ المتغير k‏ في 
تباین pull ke‏ في الأفق 7 j xx‏ للحصول على التحليل The decomposition‏ 
بالنسبة المئوية» fet‏ العبارة على الشكل: 
n h-‏ 
т,‏ 
k=l i=0‏ 


لنأحذ ثانية النموذج VAR(L)‏ لمتغيرين» تباین Yan  ؤبنتلا а=‏ يكتب كما يلي: 


حيث (s m;‏ عناصر المصفوفة .M‏ 
في الأفق ch‏ تحليل تباین الأحطاء ( ,۲ على «Y,‏ بالنسبة المئوية (على الترتيب Y,‏ 
على (Y,‏ يعطى بالصيغة: 


о} |m? (0) + m) (1) + .....+ mA ( 1] 
o; (h) 


62 mà, (0) + m (1) + .....+ m,(h-D| 
o; (h) 


إذا كانت صدمة معينة على Y е,‏ تؤثر على تباین Yu lem‏ مهما تكن ch‏ فمن 
ا حتمل أن pau Y,‏ ==„ باعتبار أن Y,‏ و в,‏ مستقلان. وعكس ذلكء إذا كانت 
لصدمة معينة على e,‏ أثر كبير على تباین op Y, be‏ هذا الأحیر متغير داخلي. 
مثال 4: 

لنعتبر نموذج VAR(2)‏ وانطلاقا من معطيات اقتصادية تظهر في الشكل (1) 
Y, Y, Yor‏ نقوم بحساب دوال الاستجابة وتحليل التباين. النتائج معطاة بالاستعانة LA p‏ 


Eviews 0‏ ونشير هنا إلى أن 5.04 RATS‏ يتضمن برنابجا كاملا IMPULSES.PRG‏ 
یسمح بحساب العناصر المطلوبة. 
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الشكل رقم (1): التمٹیل البيانن للمتغيرات BIS!‏ 
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الجدول (1): دالة الاستجابة 


Response of Y2: Response of Y1: 
Parind #1 #2 #3 Period Y1 Y2 
1 0.001476 0.011045 0.000000 1 0.043880 0.000000 
0.00130 0.00091 0.00000 (0.00363) (0.00000 
2 0002435 -0000333 0.002084 2 0.011369 0.006122 
0.00131 0.00127 0.00117 (0.00521) (0.00501 
3 0.001198 0.000843 -0.000637 3 -0.000941 0.004840 
0.00129 0.00127 0.00112 (0.00521) (0.00515 
4 215Е-05 0.001351 0.000865 4 0004708 0001983 - 
0.00069 0.00074 0.00065 (0.00330) (0.00305 
5 0000170 853606 5.79Е-05 5 0.001319 0.001425 
0.00048 0.00058 0.00044 (0.00191) 7 
Б 0.000357 0.000455 -9.63E-05 E 0000783 -0.000419 
0.00032 0.00040 0.00027 (0.00140) (0.00168 
7 096-05 526205 0.000199 7 0000518 0.001065 - 
0.00014 0.00027 0.00018 (0.00067) (0.00101 
8 301E-05 2766-05  -2.49E-05 8 ٦0.000258 | 3.87E-05 
0.00011 0.00017 0.00013 (0.00047) (0.00040 
8 — 4B4E-D5 9Б8Е-05 6.35-06 3 3.60E-05 = -3.15E-05 
Б.1Е-05) (0.00010 G.8E-05) (0.00034)  (0.0003 
10 9.58Е-056 -4.94E-06  2.56E-05 10 211-05 0.000173 
(33E-05) إكلاع3ة م‎  (4.6E-05) (0.00012) (0.00019 
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Response of Y3: 


Period 1۹ Y2 Y3 
1 0002539 0004692 0.007224 
(0.00103) (0.00093) (0.00060) 
2 0.000445 0.001245 -0.001907 
(0.00106) (0.00104) (0.00095) 
3 0002646 0.003297 0.000795 
(0.00113) (0.00106) (0.00090) 
ك4‎ 6.20E-05 -0000658 0.000657 
(0.00071) (0.00076) (0.00071) 
5 0.000312 0.000880 -0.000114 
(0.00058) (0.00067) (0.00058) 
E 0.000119 0.000312 0.000231 
(0.00030) (0.00038) (0.00028) 
7 0.000149 2002-05  3.17E-06 
(0.00022) (0.00032) (0.00022) 
8 5916-05 0.000147 2.18-05 
(0.00010) (0.00017) (0.00010) 
9 8666-08 251605 А.Б8Е-05 
(7.0605) (0.00013) (6.6605) 
10 266605 251605 -1.07E-05 
(2.00605) (686-05) (4.7606) 


Cholesky Ordering: Y1 Y2 Y3 
Standard Errors: Analytic 


الشكل رقم )2(: دوال الاستجابة 


Response of Y1 to Y1 


Response of Y1 to Y2 


Response of 1ل‎ to Y3 
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الجدول )22 Hé‏ التباين 


Variance Decomposition of 1: 


Period БЕ. ۷1 Y2 Y3 
1 0.043880 100.0000 0.000000 0٥آ‎ 
2 0.046284 95.99597 1.751092 2.252935 
3 0.046623 9055487 2.002134 2.692994 
4 0.046995 94.07916 2956115 2.904706 
5 0.047072 93.84637 3.019058 3.135569 
B 0.047083 93.830804 3.024575 3.144594 
7 0.047100 93.77044 3.073651 3.147905 
8 0.047101 83.77511 3073882 3.151006 
9 0.047101 83.77507 3.073924 3151009 
10 8.047102 8377378 3075228 3.150978 

Variance Decomposition of ¥2: 

Period SE. Y] ¥2 Y3 
1 0.011143 — 1.753615 398245638 0.000000 
2 0.011600 6.024526 — 80.745688 3.22840 
3 0.011709 6.959247 6957624 3.464512 
4 0.011819 6.631280 8923210 3.996621 
5 0.011820 6.850095 6941200 3.997900 
Е 0.011835 6.924321 ٥914084 3.934943 
7 0.011837 56.822243 89115680 3.961954 
8 0.011837 6.922776 88.114188 3.962333 
a 0.011837 6.923867 89.11408 3.962050 
10 0.011837 6.925595 8911361 :. 7 

Variance Decomposition of ۷3 

Period SE. Y1 Y2 Y3 
1 0.008961 7.995029 2728210 — 5471288 
2 0.009275 7.724753 32738483 010 
3 0.01025 1297260 3335411 53.66301 
4 0.010299 128/033  33498/5 53.63092 
5 0.010541 — 1285881 3392442 6321677 
5 0.010343 — 1285218 33.962959 3 
1 0.010350 128/7021 3395619 531:80 
B 0.010551 1267041 — 3385822 — 08 
9 0.010551 — 1287013 3385788 53.16198 
10 0010351 1267062 3338801 53.16137 


Cholesky Ordering: Y1 Y2 Y3 
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الشكل رقم (3): تحليل التباين 


Variance Decomposition 


Percent Y1 variance due to Y1 Percent Y1 variance due to Y2 Percent Y1 variance due to Y3 
100 100 100 
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0 тет тг т т тт و‎ ot N opn н. 
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نعتبر أن tee‏ ما على Y Y,‏ يؤثر بشكل مباشر gly‏ على Y,‏ و Y,‏ لکن Y, (ee‏ 
له أثر على „в, Y,‏ الشيء بالنسبة LY, J‏ من خلال الشكل )2( نلاحظ مثلا أن 
مدى الصدمة على Y,‏ تساوي مرة الخطأ المعياري» الصدمة على Y,‏ تساوي 0.043 بعد 
مرور فترة زمنية واحدة. هذه الصدمة تنعكس على السيرورات الثلاثة بمسار ضعيف 
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(بطيء). الصدمة على SE Y,‏ على Y,‏ بصفة ЫЙ‏ وتنعكس بعد ذلك على السيرورات 
الثلاثة. كما أن الصدمة على Y,‏ تؤثر هي cm‏ على مسار Y,‏ بطريقة ЫЙ‏ 

تحليل التباين Decomposition Variance‏ المبين في الجدول (2) (أنظر أيضا الشكل 
(3)) يشير إلى أن تباین ый) ee‏ ا خاص ب . Joly Y,‏ تقريبا %94 من أحطاء هذا 


المتغير Innovations‏ و %2 من تلك المتعلقة ب . Y,‏ و %3 من تلك LOU‏ ب Yo.‏ 


تباین Ш‏ التنبؤ ل . ,را يساهم بنسبة 9090 من أخطاء Y,‏ و %6 من تلك ا خاصة + ۔ 


Y,‏ و %3 من تلك المتعلقة ب . LY,‏ أما تباین Y, . J ыш) ee‏ يساوي 9654 من 
أخطائه و %32 من تلك الخاصة ب . Y,‏ و %11 من أخطاء ,۲ . 


3. التكامل المشترك وفوذج تصحيح الخطأ Cointegration and VECM‏ 
1.3 مفهوم التكامل المشترك Concept of Cointegration‏ 
ظهرت تقنية التكامل المشترك قي أواسط الثمانينات على يد )1983( Granger‏ و 
«Engle (1987)‏ وارتکز تطورها قبل كل شيء على صحة فرضية استقرارية السلاسل 
الزمنية» وهي نائحة عن عملية دمج بين ARE‏ بوكس-جينكيتر والتقارب SA‏ 
(الديناميكي) لنماذج تصحيح الخطأ. ترتكز هذه التقنية على السلاسل الزمنية غير 
المستقرة» في حين تكون التركيبات الخطية التي فيما بينها مستقرة» وجود التكامل المشترك 
مرتبط باحتبارات الجذر الوحدوي للتحقق من استقرار السلاسل» كما تسمح هذه 
الاختبارات من التأكد من وجود تكامل مشترك أي التقارب بين سيرورات السلاسل 
الزمنية. 
1.1.3. خصائص درجة تكامل سلسلة زمنية وشروط التكامل المشترك: 
كما رأينا في الفصل السابق» تكون سلسلة زمنية معينة متكاملة من الدرحة 4 
CX, > Да)‏ إذا تم حساب الفروقات d‏ مرة من أجل جعل السلسلة مستقرة. 
لتكن سلسلة زمنية ,ل مستقرة و سلسلة أحرى ,ركز متكاملة من الدرحة 1: 
X, > 1(0)‏ 
X,, э Ц)‏ 
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تعتبر السلسلة Y, = Х,+Х„‏ غير مستقرة WY‏ قمنا بجمع سلسلتین الأولى مستقرة 
و الثانية غير مستقرة تحتوي على ele oll‏ 
إذا كانت لدينا سلسلتان XY, 4X,‏ متكاملتان من الدرحة cd‏ فما هى OX‏ درجحة 
تكامل TA ue‏ وما می درجة تكامل TAX), + BX;,‏ فالنتيجة تتوقف على معرفة 
إشارات المعاملين а‏ و 8 وترتبط بوجود ديناميكية غير مستقرة مشتركة. 
نقول أن هناك تكامل مشترك بين السلسلتين X,‏ و The two series are" Y,‏ 
"cointegrated‏ إذا تضمنتا اتجاها Lle‏ عشوائيا بنفس درجة التكامل d‏ و توليفة خطية 
للسلسلتین تسمح بالحصول على سلسلة ذات درجة تكامل أقل. 
A, itd)‏ 
Y, 2 I(d)‏ 


بحیٹ I(d -b)‏ ج رہ + a, X,‏ مع .d2b20‏ 59 ڊ .: X,,Y, > Cl(d,b)‏ 
حيث [as а]‏ يسمى بشعاع التكامل المشترك. 


في الحالة العامة» إذا كان لدینا ‏ متغير» فإن: 


Xy, > 7)0( 
X > Қа) 
X, э Қа) 
аг Xa mE Xu] نضع:‎ 
بحيث‎ (kl) ذو بعد‎ =] e, ... e] إذا وجد شعاع تكامل مشترك‎ 


Қа —b)‏ ج «aX,‏ فان المتغيرات التي عددها k‏ تحمل خاصية التكامل المشترك وشعاع 
التكامل المشترك هو . نضع: Cl(d,b)‏ ج ,× مع 0<(. 
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pig 53‏ تصحيح الخطأ :Error Correction Model (ECM)‏ 
ندرس الحالة التي يكون بين X,‏ و MS Y,‏ مشترك حيث CI(LI)‏ ج X,Y,‏ و 


]5-1[ تضع. گے و شعاع التكامل Sell‏ أي )10 ВХ, -Ү‏ في هذا 


a, 
مستقرتين يزيد من‎ дё з cointegrated النوع من النمذحة» کون السلسلتين متكاملتين‎ 
مشكل التقدير. المعنوية الإحصائية للنموذج هي السبب في کون أن السلسلتين غير‎ 
على ,¥ يعتبر‎ Y, هناك تكامل مشترك). إن استعمال الانحدار المباشر‎ ch مستقرتين‎ 
غير ممكن باعتبار أن العلاقة المفترضة انطلاقا من هذا الانحدار ليست واقعية» فينجم عن‎ 
Two trends ذلك الحصول على علاقة بين اتجاهين‎ 


يكمن المشكل الأساسي في سحب العلاقة المشتركة للتكامل المشترك (الاتحاہ العام 
المشترك) من جهة ومن جهة أخرى البحث عن الارتباط الحقيقي بين المتغيرين وهو هدف 
نموذج تصحيح الخطأ «ЕСМ‏ فهو يجمع بين النموذج الساكن ВУХ,‏ و النموذج 
الديناميكي BX) (SAN‏ - ,)ر8 . ليكن: 
VY, = ДУХ, + B, (Y, - Bx, .)‏ 
I(0) 10) 7)0)‏ 
إضافة إلى العلاقة طويلة المدى» يسمح نموذج تصحيح الخطأ في دمج التقلبات قصيرة 
المدى. المعامل ر8 الذي ينبغي أن يكون Je Whe‏ قوة الجذب (p sm JP)‏ نحو التوازن 
طويل 520« 
3. اختبار التكامل ا شترك وتقدیر نموذج تصحيح اخطاً 
يرتكز اختبار التكامل المشترك على الخوارزمية التي اقترحها Engle and Granger‏ 
(1987) وهي طريقة على مرحلتين: 
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الخطوة الأولى: اختبار درجة تكامل المتغيرين: 

الشرط الضروري للتكامل يتمثل في أن السلسلتين ينبغي أن تكونا متكاملتين من نفس 
الدرحة (الرتبة). إذا كانتا غير متكاملتين من نفس الدرحة (الرتبة)» فهذا يعني أنمما لا 
تحققان خاصية التكامل المشترك .Two series are not cointegrated‏ 

لا بد من تحديد نوع الاتحاه العام بعناية (ثابت أو عشوائي) لكل متغير ثم درحة 
التكامل © للسلسلتين المدروستين. إذا كانت السلسلتان متكاملتين من نفس الدرجة 
(الرتبة)» فهناك تكامل مشترك .The two series are cointegratedUsgzs‏ 

الخطوة الثانية: تقدير العلاقة طويلة المدى: 

إذا كان الشرط الضروري محققاء فينبغي تقدير العلاقة طويلة المدى بين ا تغیرین 
Y, = X, +», +,‏ بطريقة المربعات الصغرى العادية OLS‏ 

من أحل قبول علاقة التكامل المشترك» يحب أن تكون سلسلة بواقي التقدير ё,‏ 
مستقرة (اختبار الاستقرارية يتم عن طريق اختبار Dickey-Fuller‏ أو Philips-Perron‏ أو 
تمثيل دالة الارتباط الذاتي للبواقي) حيث ,4 - =Y, - à X,‏ ,4 . 

في هذه الحالة» لا يمكن استخدام جداول je VB cDickey-Fuller‏ يتم على البواقي 
انطلاقا من العلاقة الساكنة وليس على البواقي الحقيقية من علاقة التكامل المشترك. قام 
Mackinnon (1991)‏ بمحاكاة J ltt!‏ التي تعتمد على عدد المشاهدات وعدد المتغيرات 
المستقلة التي تظهر في العلاقة الساكنة. 

إذا كانت البواقي مستقرة» يمكن إذن تقدير نموذج تصحيح الخطأ. عندما تكون 
السلسلتان غير مستقرتين وتحمل صفة التكامل ا مشترك فلا بد من تقدیر العلاقة انطلاقا 
من نموذج ЕСМ‏ 

لتكن السلسلتان X,‏ و Y,‏ متكاملتين من الدرحة الأولى أي УОП)‏ و 

(Y, Ц)‏ تقدير العلاقة طويلة المدى تشير إلى استقرارية البواقي» نضع 
X,, Y, > CI(LI)‏ . نقدر نموذج e Ub ECM‏ الخطوات التالية: 
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الخطوة الأولى: تقدير العلاقة طويلة المدى بطريقة :OLS‏ 
Y, =@+ BX, +,‏ 
الخطوة الثانية: تقدیر العلاقة قصيرة المدى (النموذج الديناميكي) بطريقة SOLS‏ 
VY, =a,VX,+a@,é,,+u, , а, > 0‏ 

يجب أن يكون المعامل а‏ معنويا سالباء إذا لم يكن كذلك» يجب رفض نمذجة 
ECM‏ ميكانيزم تصحيح الخطأ الذي يؤدي إلى العلاقة طويلة المدى يذهب في الاتحاه 
المعاكس ويبتعد عن РАШ‏ طويل المدى. تعطي التقنية على مرحلتین مقدرا متقاربا 
Convergent‏ معاملات النموذج والأخطاء المعيارية للمعاملات تفسر بطريقة كلاسيكية. 
یمکن القول أيضا أن نموذج Y ECM‏ يطرح أي مشكل خاص ويحتاج فقط إلى طريقة 
.OLS‏ 
مثال 5: 


لتكن المعطيات الإحصائية X,‏ و Y‏ المبينة في ا حدول )3( أدناه والمطلوب تقدير 


1 


العلاقة بين هذين المتغيرين واختبار التكامل المشترك وفي هذه ا حالة تقدير نموذج تصحيح 


الخطأ. 
الجدول (3): القيم المشاهدة لكل من X,‏ و Y,‏ 
المشاهدات Y, X,‏ 
1 01.11 09.79 
2 03.96 11.08 
3 03.16 11.75 
4 02.41 10.87 
5 02.02 09.46 
6 02.23 09.46 
7 02.23 10.00 
8 01.30 09.10 
9 01.45 09.59 
10 01.90 09.59 
11 01.49 10.34 
12 02.25 09.73 
13 01.81 09.74 


00 


Y, X, المشاهدات‎ 
09.46 01.39 14 
10.95 02.09 15 
10.03 01.39 16 
10.13 01.69 17 
10.95 02.48 18 
09.98 02.04 19 
10.36 02.46 20 
08.80 01.11 21 
09.88 01.32 22 
11.13 02.04 23 
09.12 02.23 24 
11.45 04.46 25 
09.74 05.51 26 
11.73 07.95 27 
13.92 08.51 28 
11.24 07.85 29 
14.09 08.38 30 

نمثل بيانيا هاتين السلسلتين: 


الشکل رقم (4): التمثی зы‏ للسلسلتين 
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من خلال الشكل c4)‏ نلاحظ أن السلسلتين غير مستقرتين» فلا بد إذن التأكد من 
ذلك باحتبار الجذر الوحدوي Philips-Perron «Dickey-Fuller)‏ و .(KPSS‏ الجدول 
p ju‏ نتائج هذه الاحتبارات: 


الجدول (4): نتائج اختبارات ا جحذر الوحدوي 


القيمة ا حسوبة 
القيمة ا حسوبة 
Сн es Р‏ 
نوع الاخبار النموذ ки (AD‏ 
DO Japan | ©‏ 

ا حرجة) 

0.317 1.056 | 
(-1.952) (-1.952) © 

-2.875 0.059 7 ADF اعتبار‎ 
(2.967) (2.967) fans d 

-3.434 -0.839 m 
(3.374) (-3.574) T | 
0.851 1.076 m لسلسلة الأصلي‎ 
(-1.952) (-1.952) Philips- Js 

-3.271 -0.188 
(-2.967) (2.967) (2) Perron (PP) 

جذر وحدوي: Hg‏ 3 0.879- 3.682- 
)3 )3.574( | )3.574( 

-9.450 5.694- 
(-1.953) (-1.953) (0 ADF = 

السلسلة ا حولة ; 

-9.363 -5.714 : Hy حو حذر وحدوي:‎ 5 
(2.971) (2.971) = (الفروقات من‎ 
б. nes (b Philips- الدرجة الأولى) اختبار‎ 
-9.363 -5.599 a Perron (PP) 
(-2.971) (-2.971) © H, وحدوي:‎ je 


من خلال نتائج الاحتبار» يتضح أن السلسلتين غير مستقرتين تحتويان على جذر 
وحدوي باعتبار أن القيم ا حسوبة أقل تماما من القيم ا حرجة ل . Mackinnon‏ ففي هذه 
الحالة نرفض أیضا فرضية الاتحاه العام التحديدي LTS‏ أما السلسلتان ا حولتان عن طريق 
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الفروقات من الدرحة الأولى مستقرتان أي أن X,‏ و Y,‏ متكاملتان J(1) integrated‏ 
فهذا يعنى of‏ هناك احتمال وجود تكامل مشترك. дй‏ العلاقة طويلة GAM‏ 
BX, +6,‏ + بم = LY,‏ نتائج التقدير تظهر باستخدام 5.04 RATS‏ 


linreg y / resids 
Éconstant х 


Linear Regression - Estimation by Least Squares 
Dependent Variable Y 


Usable Observations 30 Degrees af Freedom 20 
Centered R**z 0.625318 R Bar **z 0.611938 
Uncentered R**z 0.994864 T x Ritz 29.846 
Mean af Dependent Variable 10. 67 
Std Error of Dependent Variable 1.254 
Standard Error of Estimate 0. 780477128 
Sum of Squared Residuals 17.056047331 
Regression Fi1,28) 46.7303 
Significance Level of F 070 
Durbin-Watson Statistic 2.290778 
Variable Coeff Std Error T-Stat Signif 
Co ee OS а н 
1. Constant 9,1414466012 0,2384798068 238.33216 07 
2. X n.4346774104 0636 6.63596 O.00000020 


يتم احتبار التكامل المشترك انطلاقا من بواقي التقدير ê,‏ علينا أن نتأكد من أن 
البواقي مستقرة باستخدام إحصائيتي Dickey-Fuller‏ و :Philips-Perron‏ 


الجدول (4): نتائج احتبارات الجذر الوحدوي على البواقي 


احتبار Philips-Perron t=! Dickey-Fuller‏ 
النموذج (1) النموذج (2) النموذج (1) النموذج (2) 
6.254- 6.138- 6.254- 6.138- 
)1.952-( )2.967-( )1.952-( )2.967( 
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من الملاحظ أن سلسلة البواقي مستقرة وهذا ما يقودنا إلى تقدير نموذج تصحيح الخطأ 
ECM‏ بعد حساب البواقي في الفترة السابقة 9.141- У -0434X,,‏ = 2 . نتائج 
تقدير العلاقة قصيرة +и, GA‏ ,ره + VY, = o, VX,‏ مبينة باستعمال 5.04 :RATS‏ 


diff y / ydiff 
diff x / xdiff 


linreg vdiff / res 
Éxdiff resida{ 1} 


Linear Regression - Estimation by Least Squares 
Dependent Variable YDIFF 


Usable Observations 29 Degrees of Freedom 27 
Centered R**z 0.693325 R Bar **z 0.681967 
Uncentered R**z 08 T x ء7‎ 2 20.212 
Mean of Dependent Variahle 0.1482758821 
Std Error of Dependent Variable 1.3763774113 
Standard Error of Estimate 0. 7762000418 
Sum of Squared Residuals 16.267135634 
Durbin-Watson Statistic 1.898350 
Variable Coeff Std Error T-Stat Signif 
dc وش‎ c ا‎ d c e c A d r d c a E d c E c A d c e r Е 
1. XEDIFF 0.397977883 1686 2.493598 141 
2. 71 -1.240196814 ٠1 -5.624729 0. 00000568 


من الملاحظ أن معامل ,8 معنويا سالب liag‏ يعني أنه يجب قبول نموذج تصحيح 
3. تعميم التكامل المشترك و نموذج تصحيح الخطأ المتعدد :VECM‏ 

3 التكامل المشترك بين ۸ متغير وتقدير نموذج تصحيح الخطأ: 

لیکن النموذج القياسي К. J‏ متغير مفسر (مستقل): 


Y = Po + ,Х„ + BX + ...+ کل‎ +€, 


3 كانت المتغيرات ,۲ و رر غير مستقرة حيث ر...,2, سح تر NM‏ 00 


1 


29 


المتغيرات يجب أن تكون غير مستقرة وها نفس درجة التكامل. التقدير بطريقة OLS‏ 
ê, =Y,- B- Ê Xa- Ê Xa- Xa‏ 

di]‏ كانت سلسلة بواقى التقدير مستقرة» فإننا نقبل فرضية التكامل المشترك بين 
المتغيرات. اختبارات الاستقرارية Dickey-Fuller . J‏ يجب أن تتم انطلاقا من القيم 
الحرجة المستعملة من طرف )1991( ANA Mackinnon‏ عدد المتغيرات АХ}‏ للنموذج. 
يعطى شعاع التكامل المشترك ب |i - f, - f, E E E‏ 

مع ذلك» الحالة التي يكون فيها نموذج متعدد المتغيرات ST‏ تعقيدا من الحالة التي 
يكون فيها إلا متغيرين وذلك بسبب الاختيار عن طريق التوفيقات لشعاع التكامل 
المشترك وهذا يعني أنه مثلا إذا كانت التغيرات Y, X Xs‏ و Ху‏ متكاملة 
Cointegrated‏ بالزوج Y,X, — CI(LD‏ و CI(LD‏ ج ,ر OB‏ التوليفة 
الخطية لحذه المتغيرات ‏ هي  .1(0)‏ لدينا: ё=Ү,-8,-ё,Х,‏ و 
=Х„=ў,=ЎХ„‏ ;2 و كنتيجة لذلك: 

e= وت‎ SY, d OX X) 9X4 —> 0) 

في هذه dei AU‏ على شعاع آخر للتكامل المشترك 
[جم- 1 -à‏ 2- ر2- 1]. في الحالة العامة» في نموذج ذي k‏ متغير مستقل 
ومتغير تابع (أي ktl‏ متغير)» قد يوحد ko‏ شعاع تكامل مشترك مستقل خطيا. عدد 
أشعة التكامل المشترك المستقلة خطيا يسمى بدرجة التكامل المشترك. 

إذا كانت للمتغيرات نفس درجة التكامل» فوجود شعاع تكامل مشترك واحد ممکن 
جدا وإذا لم تكن كلها لها نفس درجة التكامل» فمن المؤكد أنه لا يوحد شعاع HS‏ 

‚шы ше‏ التكامل ziii‏ 4 هتاك حالنان ممكتتان: 
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- يوجد عدة أشعة تكامل مشترك 

إذا كنا في АЙЛ)‏ الأولى أي وجود شعاع تكامل مشترك واحد» نستخدم طريقة 
التقدير المقترحة من طرف(1987) Engle and Granger‏ كخطوة أولى» نقدر بطريقة 
المربعات الصغرى العادية  OLS‏ العلاقة ‏ طويلة المدى é‏ حساب 
ЕА, АХ-АХ s ELS ду)‏ & وني الحطوة gill‏ یتم تقدير 
العلاقة قصيرة المدى (النموذج الديناميكي -الحركي-) بطريقة :OLS‏ 

VY,-aVX, to, VX, t.t يم‎ VX, +уё, +u, 

يحب أن يكون المعامل y,‏ معنويا سالبا. في أغلب الأحيان» Y‏ يوحد شعاع HS‏ 
مشترك واحد Engle and Grangeräë b aleg‏ غير صالحة. في هذه ا حالة نحصل على 
مقدرات غير متسقة وغير كفؤة مهما تكن أشعة التكامل المشترك. إذن نحن مضطرون إلى 
استخدام الصيغة الشعاعية لنموذج تصحيح الخطأ Vector Error Correction Model‏ . 

233 2558 تصحيح الخطأ المتعدد :VECM‏ 

لتكن السيرورة VAR(2)‏ ذات k‏ متغير على الشكل Зза‏ 

Y =p, OE. DIE „+, 
حيث:‎ 

Y, us Y,, يتضمن المتغيرات‎ (kxl) شعاع ذو بعد‎ ТУ, 

,© :شعاع ذو بعد (1× )) 

(kxk) :مصفوفة المعاملات التي عناصرها‎ Ф, 

یمکن كتابة النموذج باستعمال الفروقات من الدرجة الأولى: 

Y-Y,,=0,+@,Y,_,-Y_,+®,Y,, +e, 
VY, - 9, +(®, -DY,_,+9,Y,, +E, ...... (1). : أي‎ 

عند إضافة و طرح OY, Y,a‏ لا يتغير شيء في المعادلة» أي: 

VY =O) +O, УФУ -Y , -0Y , +Y 5,*, ‚+, 
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VY, = Ф, +Ф,Ү, | کچ‎ + OY, = Tio -@,Y,, جا‎ +Ф,Ү,, + е, 


نضع: Viet‏ ومن € نقوم قجمیع العبارات قي V7,‏ وبعد التبسیط 


DY, +E, .......... (3)‏ - ره + ,0( + VY, =, + (0, -IVY‏ 
في هذه الأثناء» من fol‏ إعطاء علاقات التكامل المشترك الذي یربط بين المتغيرات 
الأصلية ذات فجوة زمنية واحدة نبحث على كتابة المعادلة (2) بدلالة У,‏ أو في المعادلة 

)1( یمکن إضافة و طرح , dus DIY,‏ التبسيط» نحصل على: 
-IXY +, .......... (4)‏ ره + VY, =, - 5, VY, + (D,‏ 
أو : )5( سیت ,8+ VY, =Q, + B,VY, , + zY,‏ 
مع: Ф, =-B,‏ و 1 ره + © دع 
یمکن تعميم هذه النتيجة على نموذج VAR(p)‏ ذي k‏ متغير: 
F =Ф„+Ф,Ү iU +... +E‏ 
و كتابة النموذج على شكل فروقات من الدرجة الأولى بطريقتين: 
VY, 2 6, + (0, - I)VY, + (D, + ®, - D)VY, ‚+...‏ 
E. cuore, +O) =I VE‏ 


t- pl + "n. + ё, 


VY, = 0, 4 BVY, , - BjVY, FEB VY, 


1-р+1 
р 
л= УФ, -I و‎ Ф, للمصفوفات‎ Jig هي‎ В, المصفوفات‎ 
i=l 
يعبر عن قوة‎ a يمكن كتابة المصفوفة  على الشكل ۹8 = × حيث أن الشعاع‎ 
هو الشعاع الذي عناصره تعبر عن‎ В الجذب (الرجوع) نحو التوازن طويل المدى و‎ 
معاملات العلاقات طويلة المدى للمتغيرات. إذن كل توليفة خطية تعبر عن علاقة التكامل‎ 
да 


AE 
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إذا كانت كل عناصر المصفوفة л‏ معدومة (رتبة هذه المصفوفة تساوي الصفر و 
[ - ,© + ر0 +...+ q,‏ فإنه لا oS‏ تبني صياغة LI .VECM‏ إذا كانت رتبة 
المصفوفة л‏ تساوي de‏ فهذا يستلزم أن كل المتغيرات هي )10 ومشكل التكامل المشترك 
لا يُطرح في هذه الحالة» أي أن تقدير نموذج VAR‏ على السلاسل الأصلية هو نفسه 
التقدیر على السلاسل ذات الفروقات. 

إذا كانت АЈ)‏ المصفوفة Sy m‏ نرمز لحا ب . م محصورة بين 1 و c k-l‏ 
2-1 > ۶ >1)» فهذا يعني أنه یوجد r‏ علاقة تكامل مشترك ونموذج VECM‏ يعرف 
بالمعادلة التالیة: 


VY, 2 0, 4 B,VY, FB VT „++ В ,VY, 


t-p+l FAE +E, 


3 اختبار علاقة التكامل المشترك: 
لتحديد эде‏ علاقات التكامل ا مشترك اقترح )1988( Johansen‏ اختبارا يعتمد على 
القیم الذاتية لمصفوفة يتم حسابها بإتباع الخطوتین التاليتين: 
الخطوة الأولى: حساب البواقي ,2 5 Й,‏ انطلاقا من النموذجين التالیین: 
VY, 2, c ©9717 + Ó,VY, e, VY, +u,‏ 
Y, =Ô, +0, VY, + 6, VY, ‚+...+Ф VY, , +v,‏ 


Y, 


T هو عدد المتغيرات و‎ k حيث‎ (KT) هي مصفوفات البواقي ذات بعد‎ V, و‎ и, 


عدد المشاهدات. 
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الخطوة الثانية: حساب مصفوفات التباين- التباين المشترك التي تسمح بحساب القيم 
الذاتية 
نقوم بحساب أربع مصفوفات ذات بعد (۸,) انطلاقا من بواقي التقدير ,#و,2 : 


^ 1 | 
У =—) uu 
uu r2. £^ 


^ lx 
„=? VV 
vv 22 i" 
^ [ کے‎ ' 
Dy = — V 
uv r2 [4 
^ l« 
Za سے‎ ۷ 
vu r2. М, 
ذات بعد )4,4( ا حسوبة كما يلي:‎ M ثم يتم ا حصول على ۸ قيمة ذاتية للمصفوفة‎ 
اود‎ NM 


à 
مع‎ А = ТУ 1)1 - 4, ( انطلاقا من هذه القيم الذاتية» نقوم بحساب الإحصائية‎ 


i 
عدد المتغيرات و ” رتبة المصفوفة.‎ k (M للمصفوفة‎ і القيمة الذاتية رقم‎ 4, 
محدولا بالاستعانة‎ y^ تنبع هذه الإحصائية قانونا احتماليا يشبه إلى حد بعيد توزيع‎ 
على‎ Johansen يكون اختبار‎ .Johansen and Juselius (1990) Ls eG بعملية محاكاة‎ 
JU الشكل‎ 
ضد الفرضية‎ Hy:r=0 أي‎ «r=0) تساوي الصفر‎ л المصفوفة‎ agy - 
نمر إلى الاحتبار الموالي (إذا كانت الإحصائية أكبر‎ CH, إذا رفضنا‎ LH :#< 0 
(HQ, فإننا نرفض‎ » Johansen and Juselius . J من القيمة الحرجة‎ LE 
. 57:۶ <1 تساوي 1 (1-#)» أي 1= ×۶ : ,8 ضد الفرضية‎ m رتبة المصفوفة‎ - 
نمر إلى الاختبار ا موالی (إذا كانت الإحصائية أكبر تماما من القيمة‎ CH, إذا رفضنا‎ 


الحرجة ل . Johansen and Juselius‏ ء فاننا نرفض (H,‏ 
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- رتبة المصفوفة m‏ تساوي 2 (r=2)‏ أي Hyir=2‏ ضد الفرضية 
r>‏ إذا رفضنا م27 » نمر إلى الاحتبار الموالي (إذا كانت الإحصائية أكبر 
ماما من القيمة )3 We » Johansen and Juselius . J a‏ نرفض (H,‏ 
وهكذا. 
إذا رفضنا HQ‏ في aK‏ المطاف واختبرنا بعدها الفرضية Hy:r=k-1‏ ضد 
Hiir=k‏ وقمن برفض CH,‏ فإن ii,‏ المصفوفة هي Go r=k‏ هذه الحالة لا یوجد 
علاقة تكامل مشترك باعتبار أن المتغيرات هي IO)‏ 
للقيام lis‏ الاختبارء اقترح )1988( Johansen‏ خمس صيغ تتعلق بأشعة التكامل: 
1. قي حالة عدم وجود الابحاه العام الخطي في المعطيات: 
Í‏ غیاب LAN‏ الخطي في السلاسل وغياب الحد الثابت في علاقات التكامل 
المشت رك . 
ب. غیاب الاتحاه الخطي في السلاسل ووجود الحد الثابت في علاقات التكامل 
المشترك. 
2. في حالة وجود У‏ العام الخطي في المعطيات: 
ج. وجود الاتحاه الخطي في السلاسل و الحد الثابت في علاقات التكامل المشترك. 
د. وجود LEYI‏ الخطي في السلاسل و في علاقات التكامل المشترك. 
3. في JL‏ وجود اتحاه عام كثير حدود من الدرجة الثانية في المعطيات: 
А‏ وجود ol‏ عام كثير حدود من الدرحة الثانية في السلاسل واتحاه حطي في 
علاقات التكامل المشترك. 
إن اختيار إحدى الصيغ الخمسة يتوقف بالدرجة الأولى على الشكل الرياضي LANU‏ 
العام» فمثلا يمكن الاستعانة بالشكل البياني للسلاسل الذي يسمح بتحديد الشكل 
المناسب. 
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يسمح اختبار Johansen‏ بتحديد эде‏ علاقات التكامل المشترك ولكن Y‏ يبين ما هي 
المتغيرات المتكاملة .Cointegrated variables‏ غير أن هناك احتبار قيود یسمح بتحديد 
p‏ ات المتكاملة” . 

لتكن المعطيات الخاصة بالمتغيرات LY, Y, Y,‏ المطلوب اختبار التكامل المشترك بين 
هذه المتغيرات وتقدير نموذج VAR‏ أو نموذج .VECM‏ لیکن ا حدول التالي: 


Y, , Y,, الجدول (5): المعطيات المشاهدة ,راو‎ 
بط‎ y, Y, paa 
30.00 20.00 20.00 1 
31.40 17.05 21.39 2 
32.71 18.32 20.95 3 
32.32 19.22 20.62 4 
30.87 19.12 20.88 5 
30.67 19.36 22.42 6 
33.03 25.44 25.89 7 
32.59 23.46 23.83 8 
33.91 23.81 24.78 9 
32.65 24.27 28.37 10 
31.20 22.85 25.06 11 
29.48 21.59 21.40 12 
28.49 22.62 21.33 13 
28.52 22.62 22.29 14 
31.02 23.25 22.14 15 
28.38 21.08 18.97 16 
26.52 21:32 20.59 17 
28.12 22.38 22.96 18 
28.04 22.36 23.36 19 
28.57 22:32 22.98 20 
27.28 22.58 21.91 21 
26.61 22.98 19.33 22 
25.49 22.27 18.70 23 
28.10 21.21 19.30 24 
29.57 22.69 22.86 25 
29.19 22:15 23.85 26 
33.91 24.40 23.85 27 
30.53 22.36 23.46 28 
31.84 24.61 26.04 29 
32.22 23.25 26.70 30 


1- Hamilton (1994), p. 648-651 23.83 
2- Bourbonnais (2003), p. 295 


-304- 


J‏ بيانيا هذه السلاسل: 


الشكل رقم (5): التمثيل зый”‏ للسلاسل 


النموذج الأمثل بالاستعانة بالمعيارين Akaike‏ و Schwarz‏ من أحل رتبة (درحة) تتغير 
من 0 إلى 3ء فاقتراح درحات SÍ‏ يؤدي إلى فقدان عدة مشاهدات وكما نعل эде‏ 
المشاهدات في هذه السلاسل صغير. قدرنا ثلاث نماذج مختلفة واخترنا نموذج VAR(1)‏ 
لأنه يصغر المعيارين AIC‏ و Schwarz‏ استعملنا لهذا الغرض بربحیة 5.04 RATS‏ 

نقوم إذن بتطبيق اختبار Johansen‏ على نموذج VAR(1)‏ نحت فرضيتين: 

الفرضية الأولى: وجود حد ثابت في العلاقة طويلة المدى وليس في المعطيات (بدون 
اتحاه عام تحديدي) 

نختبر الفرضية التالية: رتبة المصفوفة л‏ تساوي Ra‏ (0 -م7)» أي 0 -/: ,7 ضد 
لفرضية 0 <7: ,27/. 
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القيم الذاتية الثلاثة للمصفوفة л‏ المقدرة بطريقة المعقولية العظمى هي: 0.605 = tA‏ 


=A, -0.139 $A, = 0.257‏ هذه ЫЛ‏ نحسب إحصائية 
k‏ 
Apae =-T Y (1 A) Johansen‏ من أحل 0= 7 . لدينا: 
i=r+l‏ 
Apae = -T x [Ind - 4) + In(1 - 2,) + In(1 - A,)]‏ 
Аш = —28 x [0.928 + 0.297 + 0.150] 38.50‏ 


القيم الحرحة تساوي 34.31 عند مستوى معنوية 965 41.07 عند %1. نرفض ОУ‏ 
الفرضية ,57 ؛ رتبة المصفوفة لا تساوي الصفر وهذا يعني أن السلاسل غير مستقرة. 

نختبر الفرضية التالية: رتبة المصفوفة 7 تساوي 1 (ral)‏ أي H ir=1‏ ضد 
الفرضية 1< ۶ : ,7 . لدينا: 


А = T x [Ind - (ية‎ + nd - 2,)] 


trace 


Apae = —28 x [0.297 + 0.150] = 12.51 


trace 


القيم الحرحة تساوي 19.96 عند مستوى معنوية %5 و 24.60 عند %1. إذن لا يمكن 


رفض الفرضية CH,‏ نعتبر أن АЈ)‏ المصفوفة تساوي 1 Mas‏ يعني قبول فرضية علاقة 


4 zs LS 
المعطيات‎ d العلاقة طويلة المدى‎ 3 CU الفرضية الثانية: وجود حد‎ 
تظهر النتائج كما يلى:‎ 
نتائج الاحتبار‎ (бу الحدول‎ 
القيمة الذاتية 1 القيمة الحرحة عند | القيمة ا حرجة عند‎ 
%1 %5 trace 
35.65 29.68 37.388 0.603 
20.04 15.41 11.469 0.229 
6.65 3.76 4.175 0.138 
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من خلال النتائج المبينة في الجدول» نلاحظ أن رتبة الصفوفة л‏ لا تساوي الصفر 
(السطر الأول) ولكن من جهة أخرى ХАУ‏ رفض الفرضية ,11 لا عند مستوى معنوية 
5 ولا عند %1 (السطر «(ol‏ $( هذه الحالة رتبة المصفوفة تساوي ]. هناك علاقة 
وحيدة محققة للتكامل المشترك. 

ووفقا للنتائج المتحصل عليهاء نقوم بتقدير نموذج تصحيح الخطأ VECM >ле‏ في 
كلتا ا حالتین (بوجود ثابتة في المعطيات أو بدونما) وفي ظل وجود علاقة وحيدة للتكامل 
المشترك . 

لقد تم رفض الصيغة الأولى (الفرضية الأولى) لنموذج VECM‏ باعتبار أن الحدود 
الثابتة للمعادلات الثلاثة ليست Ш‏ معنوية إحصائية وعليه التقدير النهائي لهذا النموذج 
على 28 مشاهدة يعرف كما يلي: 


VY, 085 xlY 40870... - 0.547, | +12.92( 
(2.64) (8.9) (7.1) (4.19) 


+0.77VY,,_, -0.71VY,, , —0.26VY,,., 
(2.82) (2.61) (1.07) 

VE, = 0.32x (У, , – 0.87Y,, , – 0.547, , + 12.92) 

(1.18) (8.9) (7.1) (4.19) 


+0.10VY,,_, —0.34VY,, — 0.08VY,, , 

(0.43) (1.44) (0.39) 
VY,, = 0.0089 x (Y,, , – 0.877, - 0.54Y,, , 412.92) 
(0.03) (8.9) (7.1) (4.19) 


4-0.53VY, - 0.46VY,, | -0.25VY,, , 
(2.16) (1.86) (1.13) 
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نلاحظ في المعادلة الأولى أن المعامل الذي يعبر عن قوة الجذب (الرحوع) نحو التوازن 
طويل المدى معنويا سالب ولمعاملات العلاقة طويلة المدى معنوية إحصائية» فهي تختلف 
كلها معنويا عن الصفرء أما في المعادلتين الأحيرتين هناك بعض المعاملات التي ليست للها 
معنوية إحصائية» فهذه الأخيرة لا تؤثر بشكل أو آخر على المعنوية الكلية لنموذج 
.VECM‏ 

تخضع بواقي التقدير لكل معادلة لسيرورة التشويش الأبيض أي تتميز بالاستقرار طبقا 
لإحصائية :Ljung-Box‏ 


Ljung-Box احتبار‎ йз :)7( الجدول‎ 


الإحصائية (0)12) | الاحتمالات ا حرجة 
المعادلة الأولى 5.87 0.92 
المعادلة الثانية 4.60 0.97 
المعادلة الثالثة 5.99 052 


23( إحصائيات Ljung-Box‏ أقل تماما من القيمة ا حرجة لتوزيع y?‏ باعتبار أن 
الاحتمالات ا حرجة أكبر LE‏ من 0.05 وعليه نقبل الفرضية ,28 . یمکن القول في الأخير 


أن صيغة VECM‏ مقبولة وصحيحة. 
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ARCH galgi 
وتطبيقاذها الماليه‎ 


=310= 


نماذج ARCH‏ وتطبيقاتها المالية 


تطرقنا في الفصل السادس إلى مختلف النماذج الخطية للسلاسل الزمنية التي سا مت 
بدور كبير في نمذحة الكثير من الظواهر الاقتصادية» واستطاعت أن تُعطي لعدة نظريات 
صورة رياضية تُساعد على التنبؤ بالقيم المستقبلية. إلا أن ما deg‏ على هذه الصيغ الخطية 
آنھا لا تستطيع أن تُترحم الصفة الحركية oib‏ الظواهر» liag‏ ما أدى إلى عرقلة تطور عدة 
جوانب النمذحة في السلاسل الزمنية» ففرضية الخطية التي تتصف بما هذه النماذج تستلزم 
أن تتميز المكونات الزمنية بوقت واحدہ إضافة إلى ذلك أن ثبات السيرورة У «АКМА‏ 
يسمح بأحذ الميكانيزمات غير المتناظرة بعين الاعتبار» Lal‏ فيما بخص نموذج الانحدار الذاتي 
cAR(p)‏ فهو Là)‏ القيمة الحالية للسلسلة بدلالة القيم الماضية» ومن ثم لا يستغل استغلالا 
كاملا للمعلومات ال موجودة في السلسلة. في سنة 1982( اقترح )1982( Engle‏ نموذجا 
غير حطي» يعبر عن الانحدار GLU‏ الذي يتضمن تباينا شرطيا غير متجانس باستعمال 
معلومات سابقة» يسمى بنموذج ARCH‏ 

وٹی هذا الفصل سنلقي الضوء على pal‏ نماذج ARCH‏ و سنرى مدى اعتھا في 
ыш)‏ بالقيم المستقبلية» والصيغ الحديثة الناتحة منها. 
1. مفاهيم أساسية 

إن دور صفة "عدم التأكد" في تحديد حركية سلوك ختلف المتغيرات الاقتصادية 
ا حدیئةء خاصة في المسائل المالية» جعل النظريات الاقتصادية القياسية تعطيه قدرا من 
الأهمية» بدعاً باستخدام المتوسط الشرطي بدلا من المتوسط غير الشرطي في نماذج 
(ARMA‏ هذه الصفة الإضافية من شانھا أن pals‏ في تحسين التنبؤات AU‏ عن هذه 
النماذج المختلطة» وللتفرقة بين هذين المفهومين» نعتبر السيرورة التالية: 


,2+ بم - با АКП):‏ 


[<2 


حيث ,€ هو تشويش أبيض و المتوسط (التوة ع) اللہ رطي bu‏ ى بالعلاة AY. à‏ 
=(..., وا E(Y, Y,‏ | بينما يكون المتوسط غير الشرطي معدوما. 
بعد ذلك تطورت هذه الفكرة لتشمل العزوم من الدرجة الثانية» حيث أشار Engle‏ 
سنة 1982 إلى أهمية استعمال مفهوم التباين الشرطي بدلا من التباين غير الشرطي في 
تحسين القيم التنبؤية» لأنه بينما يبقى هذا ду!‏ ثابتا بتغير الزمن» OB‏ التباين الشرطي 
يمكن أن يترحم العلاقة بین المشاهدة CY,‏ والمشاهدات السابقة зр Y,‏ أحذنا المثال 
السابق» يكون التباين الشرطي للسيروة ARCI)‏ من الشكل: 
var(Y, |Y, s Y, su) = ЕУ, = E(Y,/Y, ,.Y, P |7 sss)‏ 
بينما يكون التباين غير الشرطي كما يلي: )9 var(Y,) - о? /i-‏ 
كل هذه المبادئ كانت بساطا يفرش لصياغة النماذج ARCH‏ وهي نماذج انحدار 
ذاتي ذات تباین شرطي غير متجانس. حيث أراد )1982( Engle‏ من МУ‏ سد النقص 
الذي كانت تعاني منه نماذج ARMA‏ السابقة» حاصة في السلاسل QU‏ التي ex‏ 
ب سرعة التقلبات The volatility‏ المرتبطة بالزمن. 
1 مشكل عدم تجانس تباينات الأخطاء :Heteroscedasticity Problem‏ 
إن معظم النماذج الكلاسيكية التي تطرقنا إليها في الفصول السابقة» ترتكز على فكرة 
أساسية تتمثل في أن متوسط الأخطاء معدوم و تباينها ثابت مع تغير الزمن وأنما مستقلة 
عن بعضها البعض أي: 
B(gj)se0 Vilen‏ 
Fare jake =e” ,Vt=1,.....,T‏ 
=1..,T‏ 7ب1 Cowe,,€,)=E(e,e,)=0 , Vt*t‏ 
وبإسقاط هذه الفرضيات OB‏ تقدير مصفوفة التباين والتباين المشترك يصبح صعباء OY‏ 
الأخطاء ستكون غير متجانسة ومترابطة فيما بينهاء Le‏ يقلل من alé‏ النماذج المقدرة. و 


2e 


في هذا الإطار كانت هناك العديد من الأعمال المقدمة والحلول المقترحة حول مصفوفة 
التباین المستحدثة» أدت بدورها إلى جملة من التساؤلات» من ae‏ 

Ф‏ كيف نبني نموذحا رياضيا يسمح بدراسة الشكل المقترح؟. 

٭ كيف نقوم بتقدير معالم هذا النموذج؟. 

ф‏ كيف نكتشف وجود شكل معين؟. 

إن التفكير البسيط بمیل إلى تكبير حجم العينة T‏ عند تقدير مصفوفة التباين liag‏ من 
أجل الحصول على تقديرات متقاربة» غير أن هذه الطريقة لا تحل المشكلة إلا بصفة جزئیة 
das‏ کونھا تؤدي إلى تكبير عدد المعالم المقدرة» من أحل ذلك اقترح الباحثون ila‏ من 
SI‏ لیکن على سبيل Jill‏ نموذج الانحدار 50 ARCI)‏ المعرف بالشكل 2 


€, = рё, 1 + H, 


о, 0 0 
cioe 0 | 
Е(ш!')= : : 7 : بمثل تشويشا أبيض:‎ и, حيث‎ 
0 0 о, 


في هذا النوع من النماذج تأحذ مصفوفة التباين-التباين المشترك ل . ع شكلا خاصا: 


| E(e?) E(é,2,) Es Elec) к E(e,¢,)| 
Elese.) (з) U Ele) а Е(єзе,) 
0= He) Een) } Hee) : Ees) 
jae) Ele,e,) P Eee.) Е zle?) | 


1- Terreza and Zatout, p. 39. 
2- Johnston (1988), Tome 2, p. 362. 


Es 


tek العناصر غير القطرية كلها متساوية لعدد أسي متق‎ iru JEG Ф 
Eleg. opto 

نلاحظ أن في US‏ الحالتين من أحل أخطاء مرتبطة من الشكل (۸۸)1» يكفي أن 
نقدر المعلمتين о?‏ و cp‏ فمن بين أهم أسباب وجود عدم تحانس التباين في السلسلة» 
هو الحالة التي تكون المشاهدات في شكل مجموعات غير متجانسة» فعلى سبيل SA JUN‏ 
الإنفاق الأسري يوحه عادة إلى السلع الضرورية عند الأسر ضعيفة الدخل» في حين أن 
الأسر الغنية سيكون توزيع نفقاتھا متذبذبا بين السلع الكمالية ذات السعر المرتفع والسلع 
الضرورية Le‏ يؤدي إلى مشكلة عدم تحانس التباين في المعطيات المجمعة (من حيث أن 

تباينات الأخطاء التابعة للمجموعة الأولى أكبر نسبيا Le‏ هي عليه في المجموعة asus‏ 


لحل مشكلة عدم تحانس تباین الأخطاء coal‏ عدة أفكار وحلولء ترتكز في 
معظمها على إیجاد تباین يتطور مع الزمن» ومن بينها إدخال متغيرات جدیدة eX,‏ 
هذا التطورء إضافة إلى ذلك کون التباین SU‏ في كل مجموعة أو فئة و deg‏ التباين أو 
الانحراف المعياري كأنه دالة خطية لمتغيرات خارجیة ويفترض هنا أن المتغير الداحلي يكون 
مستقلا عن تغير التباين. 


ومن خلال دراسة لمعدلات التضخم في المملكة المتحدة سنة 21.1982 رح Engle‏ 
)1982( استخدام المتغيرة العشوائية لتفسير عدم التجانس الشرطي» liag‏ ما تمخض Las‏ 
يسمى بنماذج الانحدار الذاتي ذات التباين الشرطي غير المتجانس ARCH‏ 


1- Pindyck and Rubenfled (1981), p. 139. 
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1. أثر استخدام التوزيع الشرطي على التوقع: 
لتحليل هذا الأثر ندرس كمثال حالة سيرورة ما ركوفية من الدرحة الأول": 
AR(1) > €=¢8,,+4,‏ 

P(s, | s « t) Ple, | 5,4) و‎ и, = No? حیث(‎ 

بافتراض أن السيرورة مستقرة» أي: 1 > |B]‏ إذن: 


2 
4 О. 
Elem € ان‎ ,0°) 2 = о 
1 


معنى هذا أن استخدام التوزيع الشرطي يمكن أن يحسن نوعية JUS‏ التوة ع» حي eL‏ 
aby‏ المتوسط cfe,‏ هذا من جهة» ومن جهة أخرى أن الانحراف قد ة к^‏ 

كد ال ی -to‏ 

لکن الشيء الملاحظ أن 8,515 السيرورة لا تظهر في انحراف التوة ع سه Bes‏ 
شرطيا أم لاء أي أن قيم التباين غير مرتبطة بالقيم السابقة للسيرورة وعليه لا يوج د أي 
تحسن في حدود مجال التوقع. من هنا تظهر أهمية التعديلات التي ‘Engle (1982) L 4 el‏ 
حيث قدم نموذج التباين العشوائي بطريقة داخلية. كما قام بإدراج المشاهدات الس ابقة 
للسيرورة في شكل انحدار ذاتی لمربعات الأخطاء. 


2. التحاليل النظرية حول نماذج ARCH/GARCH‏ 


1.2. صياغة ARCH(p) ci‏ و خصائصه: 


تع رف الس 5,5% "Autoregressive Conditional Heteroscedastic " ARCH‏ 
كتشويش أبيض يخضع للتوزيع الطبيعي ,7 مضروبة من أحل كل فترة ‏ تغير عش وائي 
hi?‏ الذي يرتبط حطيا بالقيم الماضية للسيرورة: 


1- Hamidi, Khenouse and Zatout (1998). 


= 13= 


€, — 1], xh”, 
p 
h, = مله‎ tag, 
i=l 
т, > №0) 
كمية المعلومات المتاحة في الفترة £ والتوزيع الشرطي‎ CI, بدلالة‎ e, يمكن التعبير عن‎ 


ا ںی طبيعي مركز ذي تباین ,۸ : 
E(e,|1,,) > 0‏ 


var(ê, 1,1) = А, 


إضافة إلى ذلكء يمكن صياغة 2م على شكل سيرورة ARC)‏ نضع: 


Vv, =E, -h, 
p 
h, = dq +) ae}, مع‎ 
i=l 
2 - t 
82 =а + 9 der, +V, us! 
i=l 


حیث ل . ,۷ متوسط و تباین مشترك معدوم ولكن تباین غير ثابت. 
یمکن الحصول على نموذج الانحدار ARCH‏ و ذلك بافتراض أن متوسط ,م تولیف à‏ 
خطیة للمتغيرات الخارجية و الداخلية المدرجة في شعاع المعلومات , ,7 مضروبا بش عاع 

NC ph)‏ لا 

h, — AC 157-2 знн 200) 

7], - ,ع‎ -х,В 
تملك هذه العبارة خصائص مهمة في التطبيقات القياسية و ذلك باعتبار أن "عدم‎ 
التأكد" المتعلق بالتنبؤ يتغير بتغير الفترات و ليس فقط مع أفق التنبؤ و الأحطاء العشوائية‎ 
. تتجمع عادة على شكل أخطاء مرتفعة متبوعة بأخطاء ضعيفة. إن الصيغة الرياضية ل‎ 
حیث التباين یر تبط بالزمن و الأخطاء السابقة» تسمح بالأحذ بعين الاعتبار هذه‎ «ARCH 
کلھا مو جبة و كبيرة تسبیاء يوجد ما يسمى بالصمود‎ a; الظاهرة. إذا كانت المعاملات‎ 
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"Persistence '‏ على مستوى التقلبات c Volatility‏ نشاهد 0 فترات تطاير قوية 
تتبعها فترات تطاير ضعيفة. 

إضافة إلى ذلكء إذا كنا قي النظرية المالية أو النقدية» نشير هنا إلى أهمية نمذجة 
bile ARCH‏ السندات مثلا هي دوال لمتوسط و تباین المردودية. كل تعديل للطلب 
على السند يحب أن يكون مرتبطا بتغيرات المتوسطات و التباينات المتوقعة للمردودية» ففي 
هذه الحالة عندما يتبع المتوسط نموذج انحدار عادي» يكون التباين SU‏ و هذا ما يتناقض 
مع هذه الحالة. 

يسمح هذا النوع من النماذج بنمذحة حركية (أو ديناميكية) للتطاير و يوفق بين 
الحركية الاحتمالية و التمثيل الميكلي للظاهرة المدروسة و يساعدنا على تحليل تطاير 
الأصول ASW‏ 

لكي يكون التباين الشرطي varle, La)‏ موجبا و محدودا (أقل من «(оо‏ فينبغي أن 
تكون الشروط التالية على المعالم محققة: 

20 یی س20 230:27 نہ 


р 
Уа, <1 
i=l 


يعرف مؤشر Kurtosis‏ على أنه نسبة العزم المركز من الدرحة 4 على مربع العزم 
الم ركز من الدرحة 2« في حالة CARCH(1)‏ لدينا: 
E() 30-aj)‏ _ 
[Ele 1-3a?‏ 


المقدار К‏ أكبر تماما من 3 و هذا ما نلاحظه dele‏ في السلاسل الزمنية المالية حيث 
السيرورة ARCH‏ التي ها توزيع مفلطح ."Leptokurtic distribution"‏ 


a s 


مثال 1: 


نقوم بعملية محاكاة للسيرورة AJLI ARCH‏ (اصطناع سلسلة تتبع سيرورة (ARCH‏ 


e, =, x 14 0.652, 


نستخدم بربحية 5.0 Eviews‏ محاكاة السيرورة مع 1000 -'7: 


CREATE U 1000 

СЕМЕН =0 

СЕМЕ Н = 1+0.8*1(-1]#(-1]*Н(-1) 
СЕМЕ EPS = SQR(H)*U 


0421 الشكل رقم (2: غاكاة الباين الشرطي 
تہ ہت so‏ 

| О 

“kakasa adda T NEN 


18 


الشكل رقم (3): توزيع بواقي التقدير 


160 
Series: EPS 
Sample 1 1000 
Observations 1000 

120 | 
Mean -0.045810 
Median -0.009909 
Maximum 5.362981 


80 J 


о 


Minimum -8.265671 
Std. Dev. 1.493371 


Skewness -0.313221 
40 | Kurtosis 4.839246 
| [| Jarque-Bera 157.3022 
Probability 0.000000 
0 — -UE al lı. = 
4 -2 0 2 4 


e 


рт"‏ مو جو ود چو سچرجو ہد سو جس صد جح2 
6 8 


نلاحظ من خلال الشكلين )1( و )2( أن الأحطاء العشوائية و التباين ليست ثابتة بل 
تتغير بتغير الزمن» فتغيرات ا خطاً تعرف مراحل استقرار متبوعة بفترات تباین أكثر ارتفاعا 
كما نلاحظ أيضا من خلال الشكل (3) of‏ معامل Kurtosis‏ أكبر تماما من 3 و هذا يعني 
أن للسيرورة ARCH‏ توزيع مفلطح ."Leptokurtic distribution"‏ 
للأحذ بعين الاعتبار حركية التباين الشرطي للأخط cel‏ عم + )1986( Bollerslev‏ 
نمذحة سرعة التقلبات الشرطية Conditional Volatility‏ ويسمى هذا النوع من النماذج 
بنم . . Generalized Autoregressive Conditional " GARCH(p,q) р?к‏ 
"Heteroscedastic‏ و الذي یکتب رياضيا كما يلى: 
Y = ХВ += ۱‏ 
E, =, х? , mn-N(0,)‏ 
h, = var(e, |1, ,) 2a, + Ya + SB,‏ 
i 2‏ 
اد مات ee A‏ 
إن السيرورة GARCH(p,q)‏ هي سيرورة ARCH‏ من الدرحة (الرتبة) соо‏ حیث أن 
المعالم تتناقص بوتيرة هندسية. تعتبر هذه السيرورة حلا بديلاء تحتفظ Rua‏ تباطؤ أكثر 


zx 


بساطة و يعطي ذاكرة أكبر. يمكن أيضا صياغة هذه السيرورة على شكل نموذج ARMA‏ 
الكلاسيكي» فهي كتابة أكثر استعمالا لمعالجة مشکل الاستقرارية. لیکن ,- 262 (v,‏ 
المعادلة تصبح: 


p q 
h, =a, + Mag, +) Bh, = 4, + a(L)e; + B(L)h, 
i=l j=l 
]1- 202) – BL) fe? = a, +[1- AG), ومنه:‎ 
على مربع‎ ARMA(max(p,q),q) بصيغة‎ GARCH كنتيجة لذلك» یمکن كتابة نموذج‎ 
LOS الأحطاء ,ع . تكون هذه السيرورة مستقرة "بصفة ضعيفة" إذا‎ 
p 4 
a(D)-* B0) - Уо, +У В, <1 
i=l j=l 
:ARCH/GARCH ¢ 456 اختبار‎ .2.2 
و لنفترض أن البواقي تخضع للسيرورة‎ ۲= X8+: لیکن النموذج الكلاسيكي‎ 
p 
يكون التباين الشرطي‎ h, =at) aL ظ× ,7= ,ع مع‎ cx ARCH 
i-l 
I] عكس ذلك‎ . ٨1 :» = للأحطاء متجانسا إذا تحققت الفرضية 0 = ,به -... = يه‎ 
لا تنعدم كلهاء فهذا يعني أن التباين الشرطي للأخطاء غير ثابت‎ a, كانت المعاملات‎ 
p التي ينبغي تحديد درحته‎ ARCH(p) والأخطاء العشوائية تتبع نموذج‎ 
LM يرتكز الاختبار إما على اختبار فيشر الكلاسيكي أو اختبار مضاعف لاغرانج‎ 
لتطبيق هذا الاختبار» لا بد أولا من حساب بواقي تقدير النموذج العام الكلاسيكي أو‎ 
ê? ثم حساب مربعات البواقي 22 وبعد ذلك القيام بتقدیر انحدار‎ ё, «АКМА موذج‎ 


р = 

على مربعات البواقي في الفترات السابقة» أي dae,‏ + ر = 8 . نحسب معامل 
i=l‏ 

التحديد R^‏ الخاص بالمعادلة الأحيرة ليتم بعد ذلك حساب إحصائية مضاعف LEY‏ 


LM = Tx К?‏ (مع T‏ عدد المشاهدات) الذي يخضع لتوزيع Y^‏ بدرحة حرية p‏ و نسبة 


E x 


معنوية .а‏ إذا كان «LM > gp)‏ نرفض الفرضية Но‏ أي نعتبر أنه یمکن قبول 
.ARCH(p)‏ 

هناك طريقة أخرى تتمثل في التمثيل البياني لدالة الارتباط GI‏ لمربعات البواقي. إذا 
كانت بعض (أو معظم) معاملات الارتباط الذاتي تختلف معنويا عن الصفر بنسبة معنوية 
ul) ©‏ إذا كانت سلسلة مربعات البواقي غير مستقرة)» فإنه يمكن قبول فرضية عدم 
تحانس التباين الشرطي cole SU‏ أي أن الظاهرة المالية تخضع للسيرورة .ARCH‏ نستعمل 
في هذا الصدد إحصائية Ljung-Box‏ التي تم التطرق إليها في الفصل السادس. 


یمکن أیضا احتبار نموذج ARCH‏ ضد نمذحة (GGARCH‏ أي نختبر فرض ية الع .دم 


=f, =. = B, =0‏ قر ا ضد الفرضية البديلة 20 ,38: LH,‏ عن fod‏ ذل cdl‏ 


قوم کات سائل اید O D, 2 ТАШ GAR?‏ ره fi,‏ 
= 2 
ونقارن إحصائية مضاعف لاغرانج بالقيمة ا حرجة لتوزيع ”بر بدرجة حرية 4. إذا كانت 
هذه الإحصائية أكبر تماما من القيمة المحدولة لهذا التوزيع» Op‏ الأخطاء تخضع لنم وذج 
GARCH(p,q)‏ وينبغي في هذه الحالة تحديد p‏ و q‏ بتصغير معيار AIC‏ أو “Schwarz‏ 
هناك اختبار آخر مكافئ لاختبار LM‏ يرتكز على مقارنة نسبة المعقولية للنموذج المقيد 
ARCH(p)‏ و غير .GARCH(pq) A!‏ إذا كانت القيود موحودة 
gu В = В, =....= В, =0‏ أن L, de І, І,‏ ھی Mio‏ المعقولية cope‏ 
غير المقيد و LO‏ للنموذج المقيد» أي أن 1« L/L,‏ أو بشكله اللوغاريتمي 
.InL, -InL, > 0‏ الفرق بين لوغاريتمات الدالة ينبغي أن يكون معنويا سالبا. نقوم 
بحساب الإحصائية LR = (In L. -ln L)‏ التي تخضع لتوزيع ”بر بدرحة ау‏ و 
التي даў‏ عن عدد القيود. إضافة إلى ذلك» إذا كان ST LR‏ من القيمة ا حدولة لتوزيع 
بر بنسبة معنوية © و درجة حرية cg‏ نرفض الفرضية Hy‏ أي أن القيود ليست محققة 


و بعبارة أخحرى نقبل النموذج GARCH(p,q)‏ 
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3. التقدیر والتنبؤ 

هناك ثلاث طرق رئيسية لتقدير النماذج ذات أخطاء تتميز بخاصية عدم تحانس التباين 
الشرطي» ينتج عنها ثلاث أنواع من المقدرات هي: 

٭ مقدرات من 48 المعقولية العظمى Maximum Likelihood (MLE)‏ 

Estimators 
Pseudo-Maximum Likelihood à للمعقولي ے العظم ی الزائف‎ oli ٭ مق‎ 
Estimators (Pseudo-MLE) 
Generalized Least Squares Method (GLS) مقدرات عن طريق مرحلتين‎ % 


С‏ تمثيل معظم ARCH gòl‏ بالشكل التالي.في هذا الإطار deb‏ النموذج المقدم 
من طرف )1992( Gouriéroux‏ : 
EY, |¥,1,X,)=m,(¥,4,X,,0) =m, (8)‏ 
var(y, |Y, ,,X,) > ^(5,,.X,,0) > h, (6)‏ 
سنحاول تقدم بشكل موازي طريقة تقدير المعقولية العظمى ML‏ تحت فرضية التوزيع 
الشرطي | لطبيعي للبواقي» مع طريقة Аё Cu « Pseudo-ML‏ في الحالتین أن دالة 
المعقولية العظمى المعرفة للمقدرين (Pseudo-ML 5 ML)‏ هي نفسهاء فلوغاريتم Ji‏ 
المعقولية العظمى» الموافقة لعينة متكونة من Т‏ مشاهدة (Eu)‏ من Yi‏ تحت 
فرضية القانون الشرطي الطبيعي ل ,7. تكتب من الشكل: 
y -m O}‏ 1 
h (9)‏ 2^3 
حيث )0( h‏ تمثل التباين الشرطي. 
بتطبيق هذه الصيغة في حالة نموذج انحدار حطي بسيط 55( خطأ :ARCH‏ 


7 1 
log L(0) = -7 0827) 2 È log h, (0) - 
1=1 


322< 


Y, = ВХ, + بع‎ 
e = п, (0), т, ~ Nid(0,) 
Ele, | es 0 


p 
var(e, | Er ) = a + > a. 


3 هذه الحالة: 
m (0) = AX,‏ د E(Y, | Y, ,. X,)‏ 
var(Y, | Y, ,, X,)2 h, (0) = a, + Ya!‏ 
i-l‏ 
مع: (В,а,,о „а, )є R”‏ = 


إذن لوغاريتم دالة المعقولية العظمى تكتب: 
log L(8) = - legs) = DRE ЕЯ Yat - fx, , |‏ 


BX) |‏ - ھ0" ВХ)‏ - و 


إن المقدرات ML‏ (أو (Pseudo-ML‏ تحت فرضية التوزيع الطبيعي» نرمز Ө‏ حيث 
R'‏ 0 تحقق في lt‏ نظام غير حطي يتكون من k‏ معادلة: 


Clog L(0) 2p 
00 0-6 
2 
log L(0) --1 1 OM) ,1 тд] Әһ, (Ө) 
00 ہما‎ 245600) 00 ||; 24 кд) дө |; 


ly, - тд), 0 
D h, (0) 00 


0-6 
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إن هذا النظام يمكن أن Lk‏ إلى نظامين جزئيين» حسب العا م © الداخلة بشكل 
منفصل في صياغة المتوسط والتباين الشرطیینء كذلك إذا كان لدينا (a, B)‏ - 60ء حيث 
a‏ المعا d‏ التابعة للمتوسط الشرطي» Ps‏ للتباين الشرطي» فإك: 


OlogL(m) < Y, -m, (â) |ôm,(a) 
да 0-0 1 1=1 h, (д) 20 а=@ 

Sn) „йз. Оту [y, —m,(@)} h (8) 
op 0-Ó 2 1=1 h, (2) op 0-6 2 1=1 h (Ê) op 6-76 


تحت عدة شروط وضوابط تعديليه نحد أن المقدر Pseudo-ML‏ متقارب وطبيعي: 


Jr(ó -e)]—— v(o.77u7) 


Ul‏ مصفوفة التباين- التباين المشترك المتقاربة للمقدر e UU Pseudo-ML‏ من 
حلال: 


д? log L(0) 
0000 


ау. eene iu 
" 800 00 


حيث Eg‏ مثل المتوسط ا أحوذ حسب اختلاف القانون. في الحالة التطبيقية» المصفوفتان I‏ 
و ل DAR‏ مباشرة باستبدال المتوسط Eg‏ بالمتوسط التجريي (أو التقديري) والمعلم غير 
المعروف Ө‏ بالمقدر ЛЕМ‏ ب <"Asymptotic Estimator " à‏ لدينا: 


s-z- 


T 2 
pm رہ‎ log L(6) 
Тт 0000 | 
5 T. 
?— yo MO) Plog LWP) 
I 00 0-6 00 0-6 


3( حالة (Maximum Likelihood) J=/‏ تصبح مصفوفة التباين- التباين المشترك 
x Ju‏ من الشكل: 
var|VT (ê - 6] - 7^‏ 
في حالة ML‏ لما يكون بالإمكان فصل معا م المتوسط الشرطي والتباين الشرطي» نستطيع 
أن نين" 
1- 
Oh(B)  Oh(p)‏ 1 .1 5 
var 7(0 - 0)i = =‏ 
ЕК‏ ليست 

يمكن أیضا تطبيق طريقة المربعات الصغرى ا معممة لتقدير معا م النموذج ARCH‏ نتبع 
الخطوات التالية: 
الخطوة الأولى: تقدير نموذج AY‏ الكلاسيكي م + 1/6 = Y‏ 


7 
الخطوة الثانية: انطلاقا من بواقی التقدیر ,2ء نقدر AW‏ ,7+ لوم + =a)‏ & 


i=l 
(Gy d... Â) بطريقة المربعات الصغرى العادية» فنتحصل على العا م المقدرة‎ 
5 م‎ 
h, = رث‎ + MÀ £2, الشرطي انطلاقا من المعادلة‎ „ЫЙ الخطوة الثالثة: نقوم بحساب‎ 


i=l 
بطريقة المربعات الصغرى العادية في النموذج‎ 8 Al الخطوة الرابعة: نعيد تقدير شعاع‎ 
الجديد:‎ 


وهذا يعني أنه يتم إعادة تقدير AL‏ بطريقة :GLS‏ 


peqeoxy'u oy) 


أي يتعلق الأمر بانحدار مرحح (ذات أوزان) مع معامل الترحيح з‏ و 


dus © = diag(h,)‏ ذلك» يمكن تحسين „дё‏ المعاملات а,‏ بطريقة GLS‏ أي 
edo com)‏ 
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نشير هنا إلى أن تباین الأخطاء غير ثابت و محال الثقة ыш)‏ دالة لتطاير السلسلة في حد 
ذاتھا. Se‏ القول أن هذه الطريقة تعتبر سهلة الاستخدام ولكن أقل فعالية من طريقة 
المعقولية العظمى. 

أشار )1986( Weiss‏ إلى Jeol ААА‏ على التباين الشرطي تأثيرات إضافية 
Additional Effects‏ للمتغير УЫ)‏ حيث of‏ من خواص نمذحة LÍ GARCH‏ تسمح 
بإضافة هذه القوى سواء من خلال المتوسط الشرطیء أو من خلال التباين الشرطي» 
فمثلا يمكن Ш‏ أن نتصور نموذج ARMA‏ حیث يكون للتباين غير الشرطي | Y.‏ تأثير 


على التباين الشرطي: 
&(Y, = 0(L)e,‏ 
РА = 0‏ 206 
МЈ)‏ ~ ہر , e =n, xh?‏ 


р 
h, = var(e, | 1,1) = مه‎ + У ae, + LEGE, |1 Pen Vi 
i-l 
حيث يكتب النموذج‎ (GARCH بخطأ‎ ARMA وهذا يعني أنه يمكن دراسة نموذج‎ 
كما يلي:‎ ARMA-GARCH 


(LY, = e(L)e, 


E [8,4 m N(0,n,) 
h, = @ + Ya, + ۸م‎ 
= = 
| a, >0, & 20, i=1,...., p, و0 > رق‎ 
j 951.44 
فإن الطرق الممكنة لتقدير التباين الشرطي‎ Gouriéroux (1992) حسب ما أشار إليه‎ 
مبنية على عدم‎ (Endogenous Variable) Ed: للمتغير‎ АЮ OYE ترتكز على اقتراح‎ 
وضع صفة الثبات مع الزمن للعزوم من الرتبة (الدرحة) 2. لهذا يمكن القول أن الفرق‎ 
الثقة للأولى مبنی على تباین‎ Jus يكمن في أن‎ ARCH, ARMA الأساسي بين نمذحة‎ 
للبواقي.‎ GARCH-ARCH . ب‎ Je في نموذج‎ о ثابت مع الزمن» وهذا مالا‎ 
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هناك طريقتان مختلفتان لتحليل هذا الدموذج'. تتمثل الأولى في الطرق الكلاسيكية في 
تقدير وتحليل السيرورة CARMA‏ أي كما لو أن لدينا معطيات ذات تباین bé‏ غير 
متجانس للأخطاء وتكون هنا مقدرات معاملات کثیرات الحدود م > 0 متقاربة 


.(convergent)‏ في هذه Gb sel ALI‏ واحد «Y, J‏ ونعنى به المتغيرات 


امو = التي تكون تحت شروط تعديلية غير متحيزة» حيث 


J d Etz) فهي:‎ ый эуе عم أما‎ уыл ры уа 
1 

مقدرات ф‏ و 6). 67 هو مقدر متقارب | .2)8,(2. أي القيمة المتوسطة لسرعة 

التقلبات» وهي حالة خاصة مستقلة عن الفترة £ للتنبؤ لما يكون لكل le‏ التنبؤ نفس 

الطول. أما الثانية» فيمكن الأخذ بعين الاعتبار نموذج تطور سرعة التقلبات وتطبيق 

خطوات التقدير المخصصة لنماذج ARCH‏ إذا كانت OWE OG‏ مقدري نموذحی 

الانحدار GI‏ والمتوسطات المتحركة (على الترتيب)» Ob‏ التنبؤ بأفق واحد ل Yos‏ يعطى 


كما يلي: 
;#01 
ө(1)‏ 
تكون هذا الأحيرة تحت شروط تعديلية غير متحيزة. By‏ هذه الحالة بحالات التنبؤ تحسب 


c^‏ العلاقة Е Д‏ حيث h,‏ مقدر سرعة التقلبات (التباين الشرطي) d‏ اللحظة 


o3 .#‏ طول OVE‏ التنبؤ هنا مرتبط بالزمن 1. 


1- Droesbeke, Fichet and Tassi, p. 82. 
لدينا:‎ -2 


ely, - Е(Ү, |Ү, f = t|, = ۷ھ‎ Y f |, f= E {var | v.) - ER.) 


gi 


.020 


.015- 


.010 4 


.005 4 


.000 | 


-.005 + 


-.010.. 


-.015 1 


مثال 2: 
لتكن سلسلة الرقم القياسي للأسعار في الولايات المتحدة الأمريكية التي تحتوي على 
2 مشاهدة. في هذا JEN‏ سنستخدم RATS 5.04 gtp‏ و 5.0 .Eviews‏ الشكل 


а JU alu‏ تطوں ede‏ السلسلة: 


الشكل رقم (4): التمٹیل lel‏ لمستوى الرقم القياسي للأسعار 
(الأصلية و ذات الفروقات من الدرجة الأولى) 


ma a aaa Ора 
25 50 75 100 125 150 175 200 25 50 75 100 125 150 175 200 


— (РІ) — РІ 


نقوم أولا بدراسة استقرارية السلسلة. من خلال الشكل )5(« يتبين Ш‏ أن هذه 
السلسلة PI‏ غير مستقرة OY‏ معاملات الارتباط GI‏ كلها تختلف معنويا عن الصفر 


م ۶ 1.96 1.96 
بنسبة معنوية 0.05 أي «x I‏ كلها حارج Je‏ الثقة | ب —— 
JT T d er‏ 


حساب الفروقات من الدرجة الأولى D(PD‏ (أنظر أيضا الشكل )4( 


| ما ua‏ إلى 
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الث 


sil :)5( رقم‎ 


البيا 


٦ 


٦ 


ن لدالة الارتباط الذاق 


وا جزئي للسلسلة (الأصلية 


و ذات الفروقات من الدرجة الأولى (على الترتیب) 


1 8 
8 80888 بے 
1-35 
ہچ ہق 530 88 لاع مع 959959998895828 


ооо о оооооо о 888 


AC 


048 جع رخ ےی 285 2 ع ع صے و بج OOP‏ عفاي > مامد 


Ls 
S| 6 جج جا‎ FHE ALEE 
з 88588888888 ج8 8ج958‎ 588888 6 23885 


۱۰8 ۰ہ زع جج و 2 2 8ک ماج او وجرنو ہہ مه HNO THO‏ 


من الملاحظ أن السلسلة 


الجديد 


5 


لا viis‏ حول و 


سط حسابى ثابت 


£ 


أي 


ما زالت 


تحتوي 


حساب الفروقات من الدرجة القاني D(DPD) à‏ (أنظر الشکل 


маз للسلسلة‎ 


على مر А5‏ الاتحاہ العام. ففی هذه ا حالق لا 


بد من نحو 


ون الم pepe‏ 


یق 


.d-2 أى‎ 


| «6 


الث 


(7) يظهر 


L‏ الذاق 


و الجزئي 


:0 
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الشكل رقم )6(: التمٹیل البياني للسلسلة !5$ 3 D(D(PI)‏ 
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الشكل رقم (7): التمثيل البياني لدالة الارتباط الذاتی و الجرئي 


Sample: 1 212 


Included observations: 210 


Autocorrelation 


Partial Correlation 
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AC PAC 
1 -0.354 -0.354 
2 -0.088 -0.244 
3 0.081 -0.054 
4 0.026 0.025 
5 -0.067 -0.035 
6 -0.031 -0.075 
7 -0.010 -0.088 
8 0.068 0.022 
9 -0.088 -0.063 

10 0.029 -0.016 

11 -0.001 -0.032 

12 -0.047 -0.076 

13 0.044 -0.004 

14 -0.019 -0.025 

15 -0.015 -0.029 

16 0.018 -0.017 

17 -0.015 -0.029 

18 0.034 0.015 

19 -0.057 -0.053 

20 -0.001 -0.048 

21 0.041 -0.009 

22 -0.080 -0.085 

23 -0.016 -0.093 

24 0.140 0.080 

25 -0.018 0.078 

26 -0.057 -0.004 

27 0.012 -0.027 

28 0.122 0.101 

29 -0.146 -0.065 

30 0.054 0.033 


Q-Stat 


26.708 
28.360 
29.758 
29.908 
30.877 
31.083 
31.106 
32.113 
33.844 
34.036 
34.036 
34.526 
34.970 
35.054 
35.103 
35.178 
35.232 
35.496 
36.260 
36.260 
36.648 
38.181 
38.242 
42.938 
43.019 
43.801 
43.838 
47.453 
52.675 
53.387 


Prob 


0.000 
0.000 
0.000 
0.000 
0.000 
0.000 
0.000 
0.000 
0.000 
0.000 
0.000 
0.001 
0.001 
0.001 
0.002 
0.004 
0.006 
0.008 
0.010 
0.014 
0.018 
0.017 
0.024 
0.010 
0.014 
0.016 
0.021 
0.012 
0.005 
0.005 


من خلال الشكل البياني الممثل أعلاه» يظهر جليا أن معاملات الارتباط УАЙ‏ للسلسلة 
D(D(PT)‏ تساوي معنويا الصفرء أي تقع داحل جال الثقة» نستنتج من ذلك أن السلسلة 
مستقرة (درحة التفاضل تساوي 2 أي )102 ~ (PI‏ 

إن السلسلة المستقرة D(D(PI)‏ تخضع لتوزيع غير طبيعي (إحصائية Jarque-Bera‏ أكبر 
تماما من القيمة الحرجة لتوزيع ^( ومعامل Skewness‏ في هذه الحالة سالب (ملتو نحو 
اليسار)» يدل على عدم تناظر التوزيع الاحتمالي ومعامل Kurtosis‏ أكبر LE‏ من 3 (أنظر 
الشكل رقم (8))ء فعدم التناظر یمکن أن يكون بسبب وجود Ыз‏ غير خطية في سلسلة 
الرقم القياسي للأسعار» فمثلا يمكن أن يكون السبب في وجود تباین شرطي غير متجانس 


(ARCH (تأثير‎ 
الشكل رقم (8): اختبار التوزيع الطبيعي‎ 
70 
Series: DDPI 
60 Sample 3 212 
Observations 210 
50 
Mean 1.64E-05 
40 Median 0.000108 
Maximum 0.011760 
30 Minimum -0.011760 
Std. Dev. 0.001945 
20 Skewness -0.253667 
Kurtosis 14.60806 
10 Jarque-Bera 9 
6 Probability 0.000000 


-0.010 -0.005 0.000 0.005 0.010 


بالنظر إلى الشكل )7( نلاحظ of‏ معامل الارتباط (1)م يختلف معنويا عن الص à‏ 
cel)‏ يقع حارج Jue‏ الثقة) ومن أحل 1< / كل معاملات الارتباط (УАЙ‏ تنعدم معنوياء 
وهي ال حالة التي توافق نموذج MAC)‏ كما نلاحظ أيضا of‏ معاملي الارتباط الحزئي r(1)‏ 
و )7(2 يختلفان معنويا عن الصفر ومن أجل 1< كل معاملات الارتباط ال حزئي تنعدم 
معنویاء وهي ا حالة التي توافق نموذج -AR(2)‏ 


za 


وفقا oid‏ النقاط تكون الصيغة الرياضية المثلى للنموذجين المرشحين المعرفين للسلسہ Ab‏ 
المستقرة من الشكل: 


ARIMA(0,2,1) : VY, = 8+ (1+ 0,L)e, 
ARIMA(2,2,0) : )1- &,L)VY, = 5+, 


وبعد تقدير هذين النموذجینء يكون النموذج ا مختار هو الذي يعطي أحسن توفية A‏ 


بين المعايير «Schwarz «Akaike‏ أي تصغير هذين المعيارين. 


الجدول (1): اختيار النموذج الأمثل 


AIC / Schwarz نوع النموذج المرشح معيار‎ 
-9.814 / -9.766 ARIMA(0,2,1) 
-9.826 / -9.794 ARIMA(2,2,0) 


نلاحظ أن النموذج الأمثل الذي يعبر أكثر عن تغيرات الرقم القياسي للأسعار هو 
.ARIMAQ,2,0)c 5‏ نتائج التقدیر تظهر باستعمال بربحية :RATS‏ 


boxjenk(noprint,ar-||1,2||,diff-2,2pan-4,ma-ü) y / rezids 


Box-Jenkins - Estimation by Gauss-Meuton 

Convergence in 2 Iterations. Final criterion was 0.0000000 < 0.0000100 
Dependent Variable Y 

Quarterly Data From 1945:01 To 1999:04 


Usable Observations 208 Degrees nf Freedom 206 
Centered B**z 0.999971 R Bar #* 0.999970 
Uncentered R**z 0.999992 T x 2 207.998 
Mean of Dependent Variable 0.53559 
Std Error of Dependent Variable 364 
Standard Error of Estimate 00-9 
Sum af Squared Residuals 00006 8 
Durbin-Watson Statistic 2.016620 
Q(36-z] 22.573872 
Significance Level af Q 0.93285454 
Variable Coeff Std Error T-Stat Signif 
xxx EE A EAE RÉ ا ا‎ EE EE RER ER RER ER ER ERE AE EE EXE EE EE ا ا ا ا‎ EE ERE EE E 
1. ARI} -D.445685880 0. 067880563 -6.58513 0, 00000000 
2. ARA} -D.24566207565 ي٠۵‎ -3.64510 0.00033844 
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نلاحظ أن للمعا م معنوية إحصائية بنسبة معنوية 0.05 باعتبار أن قيم ستيودنت بالقيمة 

المطلقة أكبر تماما من القيمة الحرحة للتوزيع الطبيعي» إضافة إلى ذلك АШ‏ ۔وذج ة درة 

تفسيرية عالية جدا. من خلال الشكل (9)» نستنتج أن سلسلة البواقي مستقرة حي ث أن 
; 1.96+ 1.96— : 1 

معاملات الارتباط الذاق تقع كلها داحل جال الثقة ee‏ يء ن أن 
еса,‏ بت 


هناك استقلالية Ал‏ بين الأخطاءء إلا أن احتبار ARCH(1)‏ يظهر عدم 4 انس التب اين 


الشرطي للأخطاء حيث أن إحصائية (LM =12.516) ARCH-LM‏ أكبر A‏ اھ عن 
القيمة ابحدولة لتوزيع “بر بدرحة حرية 1ء نرفض ОУ‏ فرضية محانس التباين الشرطي Ну‏ 
وهذا يعني أن البواقي تخضع لنموذج САКСН‏ الذي ينبغي أن نختبر معنويته الإحص (МИА‏ 
لتكن النتائج التالیة باستخدام :RATS‏ 

Set sur lag resids / = residaill**z 

Set sur resids / = resida**z 

linregínoprint) sur resids fou 

fconstant Sur lag ٤3 3 

compute arch lm stat-snobs*irsquared 

display arch lm stat 

12.515680 

وكنتيجة UU‏ يتم 433 النموذج ARIMA(22,0-GARCH(LI)‏ باستخدام 
خوارزمیة 8111111 (وهي إحدى الطرق التي تستخدم في النماذج غير الخطية بتعظيم 


لوغاريتم دالة المعقولية)» فنحصل على النتائج التالية المبينة في الجدول (2): 


ARIMA(22,0)-GARCH(1,1) النموذج‎ „дё :)2( الجدول‎ 


dud‏ القيم المقدرة إحصائية ستيودنت 
7 0.3858- 4.9703- 
ф,‏ 0.2142- 3.2432- 
д,‏ 0.1267 2.6353 
6 0.2172 2.5721 


E ^c 


dual‏ القيم المقدرة إحصائية ستيودنت 
d,‏ 0.0000019 587.8510 
R?‏ 0.9999 
جموع DE jou,‏ 0.00064 
إحصائية دربين-واتسون 2.0371 
دالة العقولیة المقدرة 1041.2977 
AIC / Schwarz‏ 9.7643- / 9.8599- 
إحصائية White‏ 0.0014 
إحصائية ARCH-LM‏ 0.1014 


من خلال النتائج المتحصل Lede‏ من الجدول )2( یمکن قبول النموذج المقترح 
وذلك للاعتبارات التالية: 

= لجميع المعالم معنوية إحصائية» أي أنما تختلف معنويا عن الصفر بنسبة معنوية 
5.. نرفض Hy‏ (قيم ستيودنت ST‏ تماما من القيمة ا حرجة للتوزيع الطبيعي 
1.96(« 

d, ФА) GARCH gif le -‏ و م oles‏ و Lai‏ 
1< 0.3439 = 0.2172 + 0.1267 = ,6 + ,© أي أن شرط الاستقرارية محقق. 

- للنموذج ARIMA-GARCH‏ قدرة تفسيرية عالية جدا )0.999 = liag «(R^‏ 
ما نلاحظه من خلال تطابق السلسلة الأصلية مع تلك المقدرة (أنظر الشكل 
(O)‏ 

- هناك استقلالية تامة بين بواقى التقدير من خلال نتيجة إحصائية دربين-واتسون 
التي تساوي 2.0371( 

- تشير إحصائية White‏ إلى أن التباين الحامشي لأخطاء النموذج ARIMA-‏ 
GARCH‏ متجانس» حيث أن إحصائية LM‏ أقل GU‏ من القيمة ا حدولة لتوزیع 
“ير بدرحة حرية 8» 

= التباين الشرطي لهذه الأخطاء متجانس باعتبار أن إحصائية ARCH-LM‏ التي 


تساوي 0.1014 أقل ماما من القيمة المحدولة لتوزيع Y!‏ بدرحة حرية 1. يمكن 
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التأكد من ذلك من خلال dis‏ الارتباط الذاتي لمربعات البواقي (أنظر الشكل 
(11)). نلاحظ أن سلسلة مربعات البواقي مستقرة OV‏ كل معاملات الارتباط 
الذاتي تساوي معنويا الصفر أي تقع كلها داحل SLE‏ الثقة. 

الشكل رقم (9): السلسلة الأصلية و السلسلة المقدرة 


= Pi 
—— PIFITED 


.16 pop ET TEL OTT TC TT CEO TL ИШ ТЕ COTTE ШЕ ТЫ БЕГЕ ШЕП БЕ ЕН ҮН 
20 40 60 80 100 120 140 160 180 0 


الشكل رقم (10): بواقي تقدير 354 ARIMA(2,2,0)-GARCH(L,1) с‏ 


-4 


-6 
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— Residuals 
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الشكل رقم (11): دالة الارتباط الذاتی و الجزئي لمربعات البواقي 


Sample: 1 2 
Included observations: 210 


Autocorrelation Partial Correlation AC РАС Q-Stat Prob 


fi fi 1 0.022 0.022 0.1043 0.747 
qu qu 2-0.011 -0.011 0.1290 0.938 
if: fi 3 0.023 0.023 0.2393 0.971 
ft ft 4 -0.020 -0.021 0.3241 0.988 
id ft 5 -0.025 -0.023 0.4559 0.994 
ft ДЕ Б -0.022 -0.022 0.5659 0.997 
ft ft 7 -0.016 -0.014 0.6186 0.999 
dq ]ا‎ 8 -0.013 -0.012 0.6570 1.000 
il: ft 9 -0.019 -0.018 0.7344 1.000 
ДЕ ДЕ 10 -0.026 -0.026 0.8812 1.000 
id ]ا‎ 11 -0.028 -0.028 1.0512 1.000 
dq ]ا‎ 12 -0.014 -0.015 1.0983 1.000 
id ]ا‎ 13 -0.029 -0.030 1.2888 1.000 
ДЕ ДЕ 14 -0.030 -0.031 1.4887 1.000 
id ]ا‎ 15 -0.026 -0.028 1.6383 1.000 
]ا ]ا‎ 16 -0.015 -0.018 1.6916 1.000 
id ]ا‎ 17 -0.025 -0.029 1.8339 1.000 
dq ДЕ 18 -0.024 -0.028 1.9685 1.000 
il: idi 19 -0.012 -0.018 2.0044 1.000 
IE ДЕ 20 -0.031 -0.038 2.2302 1.000 
id UE 21 -0.028 -0.034 2.4103 1.000 
UE IE 22 -0.027 -0.035 2.5816 1.000 
id ]ا‎ 23 -0.028 -0.036 2.7643 1.000 
BE ]ا‎ 24 0.005 -0.015 2.7703 1.000 
ft ft 25 -0.023 -0.034 2.8928 1.000 
UE IE 26 -0.033 -0.045 3.1563 1.000 
ft if 27 -0.014 -0.028 3.2038 1.000 
yt ft 28 -0.004 -0.019 3.2082 1.000 
il: ]ا‎ 29 -0.021 -0.036 3.3161 1.000 
ft qu 30 -0.011 -0.028 3.3485 1.000 
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الشكل رقم (12): التمثيل البيان للتباين الشرطي 


.000024 

.000020 4 
000016 + 
.000012 4 
.000008 + 


.000004 + 


.000000 
25 50 75 100 125 150 175 200 


— Conditional Volatility 


АЙ‏ بينت دراسات كثيرة أن نمذحة ARCH‏ أو GARCH‏ تفترض وجود علاقة 
تربيعية بين الخطأ و التباين الشرطي. یمکن الأخذ هذه الصيغة في حالة ما إذا كانت 
للظواهر التي يتم تحليلها نفس الإشارة» فاحتيار الشكل التربيعي للتباين الشرطي له نتائج 
de dag‏ السار ЖЫШ ga gll‏ 

توجد علاقة سالبة بين ا مردودیة الحالية و المحطر المستقبلي» و هذا ما يطرح مشكل 
عدم الخطية. انخفاض في قيمة الأسهم يؤدي إلى ارتفاع نسبة الاستدانة متبوعا أيضا 
بارتفاع في Le‏ الإفلاس الذي يحدث بسبب تزاید في سرعة التقلبات المستقبلية» بحده 
يرتبط ارتباطا سالبا مع المردودية الحالية للسهم. هذا النوع من النماذج لا يمكن أن يتلاءم 
مع حركية هذه الظواهر المالية OY‏ التباين الشرطي في هذه ШЫ!‏ لا يعتمد إلا على 
التباينات ومربعات sas NOE‏ في الفترات السابقة» ليس لإشارة المردودية أي تأثير على 
التقلبات Volatility‏ . إضافة إلى ذلك» القرارات المتخذة من طرف الوكلاء الاقتصاديين 
تعتمد على عدة متغيرات و نمذحة ARCH‏ لا تتم إلا بسلوك فردي لعدة أصول مالية. 
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4. النماذج المستحدثة عن الانحدار الذاتي ذات التباين الشرطي غير المتجانس 

يوجد عدة نماذج ظهرت كنتيجة للانتقادات التي وجهت إلى نموذج S ARCH‏ لى 
сэз‏ يبحث في الأخذ بعين الاعتبار حدث معين في السلاسل المالية أو يسمح بدراس A‏ 
الظواهر الاقتصادية الكلية (قياس عدم التأكد في مسألة التضخم دراسة FUT‏ ۔دخلات 
البنك المركزي....الخ). هذه النماذج لا تأحذ بعين الاعتبار فقط مدی بواقي ed‏ ط 
الشرطي» بل أيضا إشاراتا بإدحال آليات عدم التناظر. نذكر منها: 

Asymmetric ARCH ог ير الد اظرة‎ è ARCH / GARCH غاذج‎ . 4 

:GARCH Models 

إن من أهم coU ull‏ التي تغطي النماذج ARCH‏ الخطية تلك التي deb‏ في الحسبان 
الظواهر غير المتناظرة» وترتكز على فكرة بسيطة هي أن مفعول (تأثير) عدم تحانس التباين 
يختلف هنا حسب کون إشارة الخطأ السابق (موجبة أو سالبة)» حيث Ай‏ مجموعتين من 
هذه النماذج: موذج Exponential Generalized AutoRegressive EGARCH‏ 
Conditional Heteroskedastic‏ التي اقترحها )1991( Nelson‏ حيث اهتم بالتطور غير 
المتناظر للتباين وتماذج Threshold AutoRegressive Conditional " TARCH‏ 
"heteroscedastic‏ أو ما يعرف بنماذج ARCH‏ ذات العتبة التي اقترحها Engle and‏ 
Bollerslev (1986)‏ في سنة 1991 Rabemananjara and Zakoian ар‏ هذه النماذج 
шы,‏ على تسميتها بنموذج Threshold Generalized " ТСАВСН‏ 


." AutoRegressive Conditional Heteroscedastic 
LOS 15) إذا وفقط‎ EARCH(p) توافق نموذج‎ e, نقول أن السيرورة‎ 


p 
logh, = رح + مہ‎ aon, , + Ут, |— Е(, 1))] 
i-l 


Mi = E h 
E, |1,) - 0 


الحد غير المتناظر الذي Jeu‏ في هذا النموذج Jun‏ الدالة 
En;‏ - إن gm) = $n, + Ут,‏ التي تعبر عن سلسلة ذات توزيع متماثل و مستقل 


)) 
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iid‏ بمتوسط معدوم. الميزة الأساسية في هذا النموذج تتمثل في عدم وجود قيود عدم 
المساواة. باعتبار أن صياغة التباين الشرطي هي باللوغاريتم» المعالم a,‏ قد تكون موجبة 
أو سالبة. 


ЧЇ‏ السيرورة EGARCH(p)‏ تكتب كما يلي: 


p q 
logh, =a, + Xa lpn + (n, = Е(п, 1+ У B, logh, , 
i=l j=l 


يشير )1991( Nelson‏ إلى أن اختیار المتغيرات los т,‏ عن Ei‏ يسمح بالحصول 
على شروط استقرارية ضعيفة gls‏ فقط بكثير الحدود JL).‏ 
يوحد وجه jb‏ من النماذج غير المتناظرة» تسمى بنموذج TARCH‏ ونموذج 
TGARCH‏ المقترحة من طرف )1991,1994( Zakoian‏ حيث الصيغة التربيعية تعوض 
بدالة حطية ب . "قطعة" - کل قسم يرتبط بصدمات ها نفس الطبيعة - ما یسمح 
بالحصول على دوال مختلفة للتطاير الشرطي حسب الإشارة وقيم الصدمات. نقول أن 
السيرورة ,ع تحقق النموذج TGARCH(p.q)‏ إذا وفقط إذا كان: 
p p g‏ 
h” = бф, +) а}, -9 a; E + Bha‏ 
i=l i=l j=l‏ 
حيث =max(e,0)‏ ;€ و =min(e,0)‏ رم مع ,0 < a, 20 caf 20, «à,‏ و 
-Vj «Vi, eB. >0,‏ 
ترتكز هذه العبارة على نمذحة الانحراف المعياري الشرطى. يمكن إزالة قيود الإشارة 
على Le ДАМ‏ يسمح بالأحذ بعين الاعتبار ظواهر عدم التناظر» أثر صدمة , ,بم على 
التباين الشرطى يرتبط (SAS‏ و إشارة هذه الصدمة. 
2.4. غاذج :GARCH-DLM 5 GARCH-M‏ 
إن تقييم المخطر يعتبر نقطة مهمة في الاقتصاد المالي. فلقد أشار Engle, Lilien and‏ 
Robins (1987)‏ إلى أن طرق قياس المخطر و التنبؤ به غالبا ما تكون بسيطة و بالتالي فهي 
غير مناسبة لتحليل السلاسل المالية. من الواضح أن التعويض الذي يتحصل عليه الوکلاء 
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نتيجة امتلاكهم للأسهم يجب أيضا أن يتغير بتغير الفترات الزمنية» فلا بد О‏ من الأحذ 
بالحسبان تغيرات А‏ بدلالة الزمن. نمذج i = "ARCH-in-Mean" ARCH-M à‏ 
بعين الاعتبار هذه الظاهرة بإدحال التباين الشرطي في معادلة التوقع الشرطي» كل تغير في 
التباين الشرطي ينتج عنه تغير في المردودية المتوقعة للمحفظة. في А‏ ذه الحال ة» التوة ع 
الشرطي يرتبط بالتباين الشرطي الذي يصبح متغيرا مفسرا (مستقلا): 
ب Y, = ХВ + f(h)*‏ 
h, = A +Уағ?,‏ 
= 
g em xh‏ 

في الواقع» التغيرات في التباين الشرطي مصحوب بتغير في التوقع الشرطي و عليه SE‏ 

كتابة صيغة "GARCH-in-Mean' GARCH-M‏ كما يلي: 
h, >4 +Уағ?, +۰۸۸‏ 
ii =‏ 

اقترح )1990( Les sé Cocco and Paruolo‏ يأحذ بعين الاعتبار التزايد في A‏ .ات 
(الفروقات من الدرجة الأولى) الذي يؤثر على المتغير التابع (الظاهرة المالية) يسمى А‏ ذا 
النوع من النماذج + . Difference in Mean" GARCH-DM‏ ": 

Y = XB + f(h, - 8, (+ £, 

Сс‏ أیضا ادحال الآثار الماضية بمساعدة alla‏ كثير الحدود للتباطؤات. يسمى هذا 

: "Distributed Lag in Mean" GARCH-DLM . النموذج ب‎ 
Y, = XB - V(LY(h, —h,,) + بع‎ 
المتكاملة‎ GARCH gòt و‎ IGARCH غير المستقرة‎ GARCH c 36 .3.4 
الكسرية:‎ 

اقترح )1987( Engle and Bollerslev‏ نموذجا من نوع IGARCH‏ وهي متعلقة بحالة 

255 جذر وحدوي Unit Root‏ في سيرورة التباين الشرطيء لهذا تتميز où‏ لما дО‏ 


صمود ف التباين liss «Persistence Effects‏ يعني أن كل صدمة على التباين الشرطي 


-340- 


الحالي سوف تنعكس على كل القيم المستقبلية المتوقعة. إن دراسة الاستقراراية (من الرتبة 
الثانية) لسيرورة GARCH‏ تقتضي Ob‏ يكون التباين غير الشرطي مستقل بشكل تقريي 
asymptotically‏ عن الزمن» يكتب النموذج على الشكل ‘Qui‏ 
h, 2a, 223773 2373‏ 
iz FE‏ 
مع: 0 > B, < 0, ‹1=1,....,р, «a, 20, «a;‏ تح ј‏ و كثير الحدود 


-Ya L Jy - 0 
i=l 


Jj=| 
الوحدة.‎ GUS جذر خارج‎ max(p.q)-d جذر وحدوي و‎ (d>0) d يحتوي على‎ 
مع‎ LIS و درجة‎ a, =0 إذا كانت‎ d السيرورة درحة تكامل في التباين تساوي‎ oih 
يشترط أن يكون:‎ IGARCH عام إذا كانت 0 > ,م . في حالة وجود نموذج‎ о 


p q 
2,4 + ر20‎ =1 
i-l Jj 
صدمة على التباين تنعكس على تنبؤات كل قيمها المستقبلية» دالة رد الفعل على‎ 
التذبذبات تؤول إلى حد ثابت غير معدوم.‎ 
و‎ FIGARCH اذج‎ nio هناك نوع آخر من السيرورات غير المستقرة» يتعلق الأم ر‎ 
1 | ۱ 
. 3 و السيرورة الكسرية المتكاما‎ GARCH الذي يعتبر مزيج بين نموذج‎ 85 
التي تُنمذج‎ FIGARCH السيرورة‎ Baillie, Bollerslev and Mikkelsen (1996) اقترح‎ 
اط عا ی ش كل قط ع زائ لد‎ SW فقط ا حالة التي يكون فيها تناقص مع املات‎ 
لدينا:‎ GARCH(1,1) في حالة‎ .(hyperbolicc) 


2 
Bh;‏ + نمع نه + ونه = h,‏ 


الذي بمكن كتابته على الشكل: m А, = Qo + auc‏ 1( 


1- سنتطرق إلى هذا النوع من النماذج في الفصل الموالي عند دراستنا للسيرورات ذات الذاكرة الطويلة. 
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ај 


+ 97 


٦ مه‎ | 0 г? = 00 1 i Le _ & 
1- 6L 1I- BL Ва) 1-1 В) 
نحد:‎ SIGARCH حسب السيرورة‎ 


h, = 1 d ۳ 
B) 1— BL 
1 С 
HAL) -1- ——(1- L) Of 3| 
BG) 
على عبارة الفرق‎ Fractional power درج 5% كسرية‎ FIGARCH السيرورة‎ 


الموحودة في الصيغة الأخيرة. يصبح لدينا إذن: 


1 d 
9(L)21-——ü- L| , 0<d<l 
(L) $a» ) 


إلا أن هذه الأخيرة هي الوحيدة التي تتصف بتناقص سريع في معاملات التأخير» وهذا 
ما نستطيع تسميته بالذاكرة الطويلة Davidson (2004) = .Long Memory‏ أن ذاكرة 
هذه السيرورة تكبر كلما اقترب 4 من الصفر. 

إذن الذاكرة هي عبارة عن Xi»‏ متزايدة مع Ме» dd‏ يمكن النظر إلى نماذج 
LS FIGARCH‏ لو ul‏ حالة وسيطية بين نماذج GARCH‏ المستقرة و JGARCH‏ 
بنفس الطريقة التي نعتبر فيها أن السيرورة Wd)‏ على مستوى وسيطي بين )0( 1 و )1( 1. 
لدينا: 


HL) 090-0 1), »<0 


وحسب )2004( «Davidson‏ النماذج FIGARCH‏ و GARCH‏ تتعلق على 3 dis‏ 
بالحالات 0= و1- بء غير أنه يمكن ملاحظة ob‏ المعامل а‏ يصبح غير قابل للت Оле‏ 
لما 0 »» وهذا рь‏ سلبا على ت ركيب اختبارات الفروض بالنسبة J‏ سم» حيث JÅ‏ 


أن الخصائص التقاربية لمقدرات المعقولية تصبح غير محققة. 
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تولدت عن هذه النماذج نماذج !=( FAPARCH Je‏ التي تعتبر سيرورات كسرية 
Fractional processes‏ تتميز بتناقص سريع لمعاملات الارتباط الذاتي على شكل قطع 
زائد بحیث تسمح بوجود صفة غير متناظرة مرافقة لإشارة الأخطاء. 


4. أنواع أخرى من :ARCH gòt‏ 
هناك نماذج c pl‏ عديدة ظهرت» نذكر منها على سبيل المثال نموذج GIR-‏ 
GARCH‏ الذي اقترحه(1993) Glosten, Jagannathan and Runkle‏ الذي يأحذ في 
الحسبان القدوم المفاحئ وغير المتوقع للأحداث» وهذا بإدحال متغير مفسر جدید: 
ا e,‏ 
E [£47 N(0, h )‏ 


0 =a, + ne, tyd. ممم‎ [+ bh 


i=l 


Loa‏ تمثل الدالة الثنائية (الصورية) بحيث: 


1, if &,«0 
?  |0 , otherwise 


نستطيع إعطاء تعميم لنماذج GIR-GARCH‏ بواسطة النموذج VS-GARCH‏ المقترحة 
من طرف )1996-1997( Fornari and Mele‏ حيث أن جميع العوامل تتغیر حسب النظام 
وليس فقط عوامل مربعات الأحطاء الماضية. نقول أن السيرورة e,‏ تحقق VS- pis al‏ 
GARCH(1,1)‏ إذا وفقط إذا کان: 


e, 7 nhi" 
E [e£ N(0, P 
h, = (o,,. tae. | Û pos h, hl Lx p 
التباين غير الشرطي [ . ,م معطى بالعلاقة:‎ 
c? = B(e?)= (© pos + Ong )/2 


at Ды)?‏ —2 .جج 
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بواسطة نماذج GIR-GARCH‏ نستطيع نمذحة نظامين للتباين الشرطي» حيث يك ون 


احتيار نظام معين حسب إشارة الخطأ الماضي» حيث: 


h, = ونه‎ + © 6, + Bh, тор كان 0< ,ع‎ 15 


إذا كان 0 > 


h, = a +A pegin + Bh, فإك:‎ е > 
Logistic Transition دالة انتقال لوجستيكية‎ Gonzales and Rivera (1998) d أدر‎ 
التي — إذا وضعنا 1> + - مم نن آج لل‎ « LSTGARCH بواسطة النماذج‎ function 
على النحو:‎ hy التبسيط- رف‎ 
h, = مه‎ +a „е2 АӨ, )]+ aell- A (66, )]+ Bh, 
1 


A(G. = 
(es...) 1+ expl- 6e, |) 


,0»50 ua 


ويمكن كتابة А,‏ أيضا من الشكل: 


h, = 00 يرما‎ )(+ Q neg [I = (66, , Je, + В, hy, 


يشكل معامل Led)‏ الماضى توفيقة خطية للعوامل المتعلقة JR‏ نظام» فحينم ایک ون 
ِء كبيرا بالقيمة المطلقة وموجبا فإنه يقترب من qu,‏ وعندما يكون UL‏ فإنه یک .ون 


pos 
“nag مقاربا ا ۔‎ 
Gonzales and وانطلاقا من فكرة الانتقال اللطيف بين الأنظمة المنمذجة من طرف‎ 
Anderson, A, © «LSTGARCH إلى‎ СЈК-САВСН بالمرور من‎ Rivera (1998) 
جدیدة تعرف باسم‎ ct «VSGARCH С> انطلاقا من‎ «Nam and Vahid (1999) 
."Asymmetric Nonlinear Smooth Transition GARCH' ANSTGARCH 


حيا. 


h, = = (o, + us 1 + الور‎ t- h, JA(@e, » 


F (Opec a E 1 + neg h,. 1 اار۶‎ = 46 (66, , ) 


Logistic Smooth Transition GARCH اختصار إلى‎ -1 
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1 


A 5 
(æ) 1+ expl- 6e, |) 


, 0<0 


:3 Ji 


Jeb‏ مثالا عن مردودية مؤشر 8۶500 ف الفترة الممتدة بين شهر „ш‏ 1986 و 
ديسمبر 1996 لأنظر الشكل رقم 13). نقوم بتقدير نماذج JGARCH(LI)‏ 
EGARCH(1,1)‏ و GIR-GARCH(1,1)‏ باستعمال بر بحیة 5.04 RATS‏ وفق خوارزمیة 
5 . نفترض أن هذه السلسلة لا تحتوي إلا على التباين الشرطي أما المتوسط (التوقع) 


cal 1955 1 iz 

all 1996:12 

open data returns.xls 
dataífarmat-xlas,org-caols] 

* 

compute gstart-z,dgend-19986:1z 
set y = sp5üüu 

ж 

nonliniíparmset-meanparms) لاط‎ 
frml resid = y - ЮП 

declare series u 7* Residuals 
declare series h ۶۴ Variances 


الشرطي يتمثل في الثابتة. 


الشكل رقم (13): سلسلة مردودية مؤشر SP500‏ 


-345- 


pt 
1986 1987 1988 1989 1990 1991 1992 1993 1994 1995 1996 


- بالنسبة للنموذج SIGARCH‏ 
نقدر النموذج وفق التعليمة التالية للحصول على النتائج المبينة أدناه: 


NONLIN (parmset=garchparms) VC VÀ VB V&tVB==1.0 Và»-0.0 VB»-0.0 

FRML HF = VC + VÀ*Hil) + ۳٣88412 

FRML LOGL = (H(T)=HF(T)), (U(T] -RESID(T]] ,-. 5* (1og(h] Hata h) 

LINREG(NOPRINT) Y / U 

# CONSTANT 

COMPUTE BO=$BETA(1} 

COMPUTE VC-33EE3Q,VÀ-.50,VB-.5ü 

SET H = ٤858880 

MAXIMIZE([parmset-meanparms-garchparms,METHOD-SIMPLEZ,ITERS-5,NOPRINT]) LOGL GSTART СЕНГ 
HNAXIMIZzE[parmset-meanparmsrgarchparms,METHOD-Bfgs,robusterrors,ITERS-100] LOGL GSTART GEND 


MAXIMIZE - Estimation by BFG3 

Convergence in 11 Iterations. Final criterion was ٦0.0000003 < 08 
Monthly Data From 1986:02 To 1996:12 

Usable Observations 131 


Function Value -254,37593831 
Variable Coeff Std Error T-Stat Signif 
سو سر‎ kk EE EE EEEEEEEEEREEEEREEREEEREEEEEREEREEREEREEREEEREEEREEREEREEREEREEEREEEEEI 
1. BU 1.737398 0.305473 5.68757 0.00000001 
2. WC 10.349904 2.113347 489740 7 
3. VÀ -0.000000 0.000000 0.00000 0.00000000 
4, VE 1.000000 0.000000 0.00000 0, 00000000 
РЕР Е 
graph 1 
HH 


الشكل رقم )14(: التباين الشرطي IGARCH(I,1)‏ 


600 


500 4 


400 4 


300 4 


200 4 


100 - 


© ںہ‎ eee ب‎ eee جب جج‎ рт 
1986 1987 1988 1989 1990 1991 1992 1993 1994 1995 1996 
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- بالنسبة للنموذج :EGARCH‏ 


NONLIN(PARMSET-GARCHPARMS) VC VÀ VB VD 

FRHL С = AàBS(U(T]/SORT(H(T)]) - SORT(2.0/3PI] - VD*U(T] /SQRT(H(T]] 

FRML HF = EXP[VC + VÀ*LOG[H(1]] + VB*G{1} 

FRML LOGL = (H(T]-HF(T]) , (U(T) -RESID(T]] , -. 5* (LOG (h] tu**2/h) 

LINREGINOBRINT) Y / U 

# CONSTANT 

COMPUTE BO-&BETA[1] 

COMPUTE VC-LOG[XSEESQ),VÀ-.05,VB-.05,VD-,05 

SET Н = &SEESQ 

MAXIMIZE [parmset-meanparms-4garchparms,METHOD-SIMPLEZ,START-INIT, ITERS-5,NOPRINT) LOGL GSTART GEND 
MAXIMIZE [parmset-meanparms-garchparms,METHOD-BEfgs,rohusterrors,START-INIT,ITERS-100] LOGL GSTART GEND 


MAXIMIZE - Estimation by BFG3 

Convergence in 28 Iterations. Final criterion was 0.0000021 < O.0000100 
Monthly Data From 1986:02 To 1996:12 

Usable Observations 131 


Function Value -244. 77402298 
Variable Coeff Std Error T-Stat 5191 

dd pd kd kd hk A d d d e d d d ee e АГАГА ЖАГА КЕККЕ RE АА e o e ЖК ККАН 
1. Bü 118049306467 D.327721896724 3.59984 0.00031829 

» ЧО 2.4115509911 0.5281836946 4.56585 7 
3. VA 0.12852 67503 1 0.63075 7 
4. WB 0.2917150437 D.2240524457 1.20199 6868 
5. WD 20690799052 1.2984821892 1.59346 0,11105695 


نمثل بيانيا دالة التباين الشرطى: 


الشكل رقم (15): التباين الشرطي EGARCH(1,1)‏ 


500 


400 4 


300 - 


0 BR ep o pee рар а 
1986 1988 1990 1992 1994 1996 
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- بالنسبة للنموذج :GJR-GARCH‏ 


NONLIN (PARMSET=GARCHPARNS| VC VÀ VE VD 

FRML HF = VC + VA*H{1} + VB*U(1)**2 + SIF (U(1}<0.0, VD*T( 11 **2,0.0) 

FRML LOGL = j|H(T]2HF(|T]]) , (Т) -RESID(T] ] , -. 5* (LOG(h] Hutê h 

LINREG(NOPRINT) Y / U 

# CONSTANT 

COMPUTE BO=$BETA/1) 

COMPUTE VC-SSEESQ,VÀ-.D5,VB-.05,VT-.05 

SET Н = $3EESQ 

MAXIMIZE [parmset-meanparms-cgarchparms,METHOD-SBIMPLEX,STÀART-INIT,ITERS-5,NOPRINT) LOGL GSTART GEND 
MAXIMIZE [parmset-meanparms4garchparms,METHOD-Bfgs,robusterrors,START-INIT,ITERS-100) LOGL GSTART GEND 


MAXIMIZE - Estimation by BFG2 

Convergence in 22 Iterations. Final criterion was 0.0000000 > 107 
Monthly Data From 1986:02 To 1996:12 

Usable Observations 131 


Function Value -247 89 
Variable Coeff Std Error T-Stat Signif 

KERTERA TRAE THERE ARATE AERA T RARER ETRE RTE ERT RET REE RT REET AREER TREE RT RRR T RET REE RTE 
1. BO 1.5512549 8ة8‎ 2.33861 +059 

. VC 13.06310540 2, 69443921 3.54817 0.00000125 
3. VÀ -0.13180774 ة0‎ -1.03699 0,5 
3. VB 0.22127433 623 1.07438 585 
5. WD 0.92419573 12424 0.81323 0.41608354 


الشكل رقم )16(: التباين الشرطي GJR-GARCH(1,1)‏ 


640 


560 4 


480 ¬ 


400 ¬ 


320 4 


240 ¬ 


0 ILLE THEE Ce ER D ee کے‎ 
1986 1988 1990 1992 1994 1996 
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AV) 
طرق غير خطية‎ 
في تحليل السلاسل الزمنية‎ 


73907 


ge д5) 
طرق غير خطية ني تحليل السلاسل الزمنية‎ 

تناولنا ق الفصل السادس شكلا يتمثل في نماذج السلاسل الزمنية الخطية» التي تعتمد في 
تفسيرها للظاهرة في اللحظة الحالية على المتوسطات المرحح a‏ للملاحظ ات الماض A.‏ 
والأحطاء العشوائية» لکن هذا النوع من النماذج لا deb‏ بعين الاعتبار الحركي BÀ‏ ير 
المتناظرة و غير الخطية في السلاسل. سنتطرق في هذا الفصل إلى طرق أخرى في J dé‏ 
السلسلة الزمنية وتتمثل في الديناميكية غير الخطية للسلسلة» حيث نعالح حالة وجود بني 
الشواش و نعطي مفهوما لها ثم نتطرق إلى النماذج ذات الذاكرة الطويا ة و في الأ ير 

نعطي نظرة حول السيرورات غير المعلمية وطريقة النواة. 


e 


1. الشواش Chaos‏ التفسير التحديدي gly‏ الثابت) للتقلبات 

1. . مفهوم النظام المشوش: 

تعتبر التقلبات الدورية CY‏ سلسلة адау‏ داخلية (يفسر بالنظام ذاته)» فالحركية 
(الديناميكية) الجوية لم تكن أبدا عشوائية بل تحديدية (ثابتة) Oly‏ صعوبة التنبؤ ناحم عن 
سرعة التأثر بالشروط الابتدائية Initial ‘conditions‏ هناك تشابه بين السلاسل المالية و 
الجوية بسبب الصعوبات التي يمكن أن تعترض الإحصائي عند ЫШ‏ بمؤشر البورصة» فهي 
ناتحة عن وجود مسارات معقدة وغير قابلة ЫШ‏ وهذا ما لا نلاحظه إلا (à‏ النظام 
المشوش. 

للتعريف بنظرية الشواش» نستعمل المعادلة التالية: 

Ү -f(Y,) Y,»eDcR' 

حيث Yy‏ يعبر عن الشرط الابتدائي. 


1۔ الشروط الابتدائية هي تلك القيم الابتدائية الخاصة بالنظام الديناميكي (الحركي) والتي تنتمي إلى المجال [0,1]. 
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حسب Gad (МАН x lb‏ الصدفة PU de Caw (ФАН ILM‏ 
بالشروط الابتدائية. كذلك قد يؤدي اضطراب pre‏ في الشرط الابتدائي إلى نتائج مختلفة 
تماما حيث يمكن تفسير هذه الظاهرة وذلك باعتبار أن the‏ صغير يسبب في خطأ كبير. 
في نموذج مشوش Chaotic model‏ الحركة العشوائية ليست إلا نتيجة وبالتالي طبيعة 
النظام المسبب في هذه الحركة تحديدي بحث. 
النظام ال حر كي المشوش هو نظام حر كي تحدیدي Deterministic Dynamic System‏ 
سريع التأثر بالشروط الابتدائية. في هذا النوع من النظام» لا يمكن التنبؤ بالظاهرة على 
فترات طويلة. 
نقول أن نظام معرف بالتطبيق 7 أنه مشوش إذا کان: 
- دالة الارتباط GI‏ تنعدم من أجل فجوة زمنية (تباطؤ) قصيرة» 
1 
- جاذب النظام Attractor‏ في فضاء الأطوار xx Phase Space‏ جاذبا غريباء 
- سريع التأثر بالشروط الابتدائية. 
ملاحظات: 
- سيرورة مشوشة هي تقريبا مرتبة Wai get ordered‏ تخضع إلى معادلة تحديدية في 
فضاء الأطوار. 
- السيرورة تحديدية UT (ang‏ إذا كانت الشروط الابتدائية تتکرر بصفة منتظمة» فان 
تطور النظام عبر الزمن يبقى دائما نفسه. 


- سيرورة مشوشة تعتبر غير دورية. 


1- يعتبر الجاذب مجموعة جزئية من نقاط حولها تقترب کل مسارات النظام الحركي و فضاء الأطوار هو الفضاء الذي 
من خلاله تمثل المحاور إحداثيات المتغيرات الحركية المستقلة عن النظام. 
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2.1 اختبارات الكشف عن ظاهرة مشوشة: 

:Correlation Dimension Test اختبار بعد الارتباط‎ 1 

اقترح )1983( Grassberger and Procaccia‏ اختبارا يعتمد على بعد الارتباط الذي 
يعتبر بديلا لاحتبار Hausdorff‏ . 

لتكن {у}‏ سلسلة زمنية ولنعتبر مجموعة (X,r-12,..., T] Ud‏ على الجاذب 
Attractor‏ نفترض of‏ جاذب ФШ‏ مشوش Chaotic‏ ونأخذ نقطتين [ ,17,7 هما 
نفس المسار بعيدين في الزمن. نظرا لتبعيتهما للشروط الابتدائية» هاتان النقطتان غير 
مرتبطتين > lhe OÙ US‏ صغیر متعلق بتحديد النقطة الابتدائية قد يؤدي إلى وجود موقع 
مختلف للنقطة الثانية» فالنتيجة هذه تعتبر منطقية باعتبار أن التبعية للشرط الابتدائي تؤدي 
إلى وجود مسارات متباعدة» فتقع هذه النقاط في فضاء محدود بحيث قد OU SS‏ مرتبطتين 
في ال حاذب. 

نقيس هذا الارتباط الفضائي بتکامل الا رتباط :Correlation Integral‏ 
C(e,m,T) S d. =‏ 
Des‏ 


m 


), iz ј 


¥,-¥ 


‘Heaviside هي دالة‎ H المعيار الاقليدي و‎ || = max(Y,]) T,2T-m«l ee 


I, ا‎ Y, -Y|se 


He -|r -¥,])= 


0, 


r-re 

كما هو حقق بفضل معادلة تكامل الارتباط» النقطتان Y,‏ و Y,‏ مرتبطتان فضائيا إذا 

كانت المسافة الاقليدية أقل من ے. هذه الأخيرة هي المسافة القصوى بین زوحين من 

النقاط. من أجل القيم المتزايدة ل C(e,m, T) сє.‏ یکبر ويصبح مساويا إلى 1 انطلاقا 
من بعض قيم € 55 يشكل (0x C(e,m,T) X1) AS‏ 
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برهن كل من )1986( Denker and Keller‏ و Brock and Dechert (1988a)‏ أنه من 
أحل أغلب الشروط C(e,m) Ау‏ جك C(e,m, T)‏ رمه — C(e,m,T) sl) T‏ 
تؤول بتوزيع احتمالی إلى id (Clem)‏ 
C(e,m) = [cce]‏ 
يقيس تكامل LUN‏ جزعا من أزواج الشعاعین Оран Унны)‏ و 
yy ass Унан)‏ غیٹ أن البعد loge‏ أقل Ect‏ 
de‏ کان بم مختارا بحيث كل أزواج الأشعة Git‏ الشرط 


|= max LE. 


me[0,k-1] 


JO oin Оне ust) Vois 
(وجود ارتباط فضائي)‎ C(e,m, T) - 1 فان‎ « 
فهذا يعني أن‎ (GU gie كان ع مختارا بحيث أن الشرط غير‎ Ы e 
إذن ليس هناك ارتباط.‎ . C(e,m,T) =0 
يعرف بعد الارتباط رياضيا كما يلي:‎ 
حيث 4-1.......7» فمن الممكن تقدير هذا‎ Y, تطبيقياء إذا كانت لدينا سلسلة زمنية‎ 
لنظام في فترات متقطعة:‎ бы уб—т البعد ببناء‎ 
Y" = (Yi Visto Fama) 

حيث m‏ يسمى د .Embedding dimension.‏ 
يتم حساب تكامل الارتباط Clem)‏ على 7-تاريخ للسلسلة ويرتبط بعدد pols‏ 
هذا الشعاع um‏ من أجل كل القيم الصغيرة ل . ce‏ برهن Grassberger and‏ 

Procaccia (1983)‏ أن C(e,m)‏ يتزايد بصفة أسية: 


фей. تہ‎ 0 
0ج‎ Ine 


d, 


.InC(e,m) = dmlne © InC(e,m) x Ine“ © C(e,m) = =" 


1- Brock and Break (1991) 
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يتزايد C(e,m)‏ بوتيرة Ue ce"‏ يكير البعد «Embedding Dimension" m‏ 
نحصل» من أحل كل قيمة om. J‏ على البعد .d,‏ خلال هذه العملية» а,‏ تستقر عند 
القيمة d,‏ والتی تعبر عن بعد ارتباط ا لحاذب Correlation dimension of attractor’‏ ": 


^ 


d, = limd, 
d, = lim Фе» m em Ti 
то а Ine 


إن طريقة بعد الارتباط تشکل أداة فعالة يمكن استخدامها من أحل التمييز بين سيرورة 
تحديدية و سيرورة عشوائية. 

1. فی حالة ما إذا كانت السلسلة تتضمن متغيرات عشوائية at‏ فان هذه الأخيرة 
ها بعد غير منتهي ونتيجة LU‏ یتم ملأ فضاء الأطوار العشوائية التي لها بعد sm‏ 
سنحصل على العلاقة limd, =d, = оо‏ . في حالة سيرورة عشوائية» لا يمكن 
أن نحصل على الإشباع а, ON «Saturation‏ لا jus‏ عندما تكبر т‏ و CA‏ 
أن يتزايد بعد الارتباط على وتيرة واحدة مع البعد "Embedding dimension"‏ 


т 


الشكل رقم (1): а,‏ لسيرورة عشوائية 


DC 
d 


=352= 


2 في حالة ما إذا كانت المعطيات ممثلة play‏ تحديدي d, «deterministic‏ تستقر 
عند مستوى d,‏ عندما تکبر т‏ ونحصل على بعد معين. معنی آخرء d,‏ تصبح 
مستقلة عن т‏ من أجل 1+ 27 < وور حيث T‏ بمثل بعد النظام الذي تخضع له 
المعطيات: 


الشكل رقم (2): ,4 لسيرورة تحديدية 


DC 
d 


:"Lyapunov Exponent Test" Lyapunov si jo! 1.2.1‏ 
تقيس Lyapunov jj‏ تباعد أو تقارب المسارات انطلاقا من نقاط قريبة جداء 
فوجود أسس موجبة (تباعد المسارات) يشير إلى فقدان القدرة التنبؤية خلال فترات زمنية 
معينة. إذا كان الانحراف الابتدائي بين نقطتين قريبتين جدا يتزايد أسياء» فحتى ولو كان 
الشرط الابتدائي مقاسا بدقة تامة فالتنبؤ المستقبلي للنظام على المدى القصير غير مکن. Le‏ 
أن النقطة الابتدائية معروفة بدقة تامة» فيمكن اعتبار أن القيمة ا حقیقیة الابتدائیة تقع في 
محال п oda‏ تتوسطه هذه النقطة» ففي هذه «Ы‏ سوف يتبدل شكل محاور هذا JUS‏ 
والتی n late‏ خلال فترة زمنية معينة و سوف يفقد خصائص التعامد (الشكل رقم 

(3)). يتحول ا حال الابتدائي Initial sphere‏ إلى بحسم ناقص Ellipsoid‏ ذي بعد 7. 
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الشكل رقم )3(: contracting" 5" stretching"‏ " في نظام > كي 


с 0 


D 
يعني أن نقطتين ابتدائيتين قريبتين من بعضهما البعض في الدورة‎ stretching" إن أثر‎ 
. سوف يتباعدان أسيا على الجاذب أي أن أسا موجبا ل‎ Original Cycle الأصلية‎ 
فهو يفسر على‎ " contracting” يقيس نسبة تباعد نقطتين ابتدائيتين» أما أثر‎ Lyapunov 

أن النقطتين تصف مسارين يتقاربان بعد فترة زمنية معينة. 
ونتيجة لذلك» إذا كانت المسافة بين هاتين النقطتين تتزايد بشكل أسي (سرعة التأثر 
بالشروط الابتدائية)» فان هناك صفة شواش .chaotic character‏ كذلك» بوضع À‏ 
أكبر أس cLyapunov‏ لدينا المعيار التالي: 
استقرار إذا كان 0 > À‏ 
شواش إذا كان 0 < A,‏ 
بصفة عامة» يمكن حساب کل أسس Lyapunov‏ باستعمال المعادلة التالية: 


(T)‏ ا 
A, = lim z leger j‏ 
حيث 1/77 قثل القيم الذاتية للمصفوفة الحاكوبية (Jacobian Matrix)‏ للنظام. 


يلاحظ هنا أن أس Lyapunov‏ معرف كنهاية تقاربية (Т >œ) Asymptotic limit‏ 
حتى نتمكن من وصف السلوك طويل المدى للنظام. لكي يكون لحاذب مشوشاء يجب أن 
يكون هناك على الأقل أس واحد ل „ш> за Lyapunov.‏ 
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يمكن حساب أسس Lyapunov‏ وذلك باستخدام خوارزمیة Wolf and al, Wolf‏ 
Lafa (1985)‏ خوازمیات أخرى كخوارزميات )1993( Schreiber‏ أو Nycka and al‏ 
)1992( التي أعطت نتائج قوية وفعالة حتى في ظل وجود التشويش «The noise‏ فحساب 
أسس Lyapunov‏ يمكن أيضا أن يعطينا صيغة رياضية | (с‏ لبعد .Hausdorff‏ يعرف 


بعد Lyapunov‏ والذي نرمز له ب . D,‏ كما يلي: 


m+l 


m+l m 


بشرط أن يكوك 0 < Уд‏ و 0< Уд‏ 
i=l i=l‏ 
في IL‏ حاذب مشوش ذي ثلاث call‏ لدينا العلاقة التالية: 


A 
d, 224 — 
^... Kl 


„Hausdorff أكبر من أو يساوي بعد‎ Lyapunov بعد‎ cile iia; 

في الجانب التطبيقي» نعطي مسافة قصوى لا يمكن احتيازها By‏ حالة احتيازهاء المسار 
المتبع سابقا لا بد أن يستبدل بمسار جدید وهكذا... وإذا كان جاذب النظام مشوشاء 
فالحساب يجب أن يؤول إلى قيمة مستقرة À‏ 

يحتاج تطبيق هذه التقنية إلى احتيار عدة معالم: 

. "Embedding dimension" البعد‎ - 

- الوقت الذي يستغرق من أحل تتبع مسار معين قبل أن يستبدل بمسار جدید. 

- المسافة القصوى بين النقطة ا مدرحة على المسار المرجعي ونقطة المسار الذي 

سنتبعه خلال الفترة ا محددة سابقا. 
- المسافة القصوى بين هاتين النقطتين. 
إذا كانت الخوارزمية من ا حانب النظري لا تتأثر باختیار هذه المعالم» ففي حانب 


التطبيقي أيضا ليس هناك تأثير. من المهم إذن القيام بعدة محاولات والاحتفاظ بالقيم التي 


8c 


تقود إلى نتائج مستقرة. في حين أن )1985( Wof and al‏ اقترحاء بواسطة محاكاة» عدة 
قواعد تسمح بمساعدتنا على اختيار المسافات القصوى والدنيا المقبولة: 
- المسافة القصوى بين نقطتين لا يجب أن تتعدى 9610 من SLE‏ السلسلة. 
- المسافة الدنيا بين نقطتين مختارة بصفة ile‏ على Wh‏ تشكل %10 من المسافة 
القصوى. 
Gly LY Ul‏ باختيار الزمن الذي نحتاحه لتتبع مسار قبل استبداله بمسار جحديد» ينبغي 


القيام بعدة OY gle‏ بغية إیجاد قيم مستقرة نسبيا لأس .Lyapunov‏ 


مثال 1: 

في هذا المثال» سنطبق هذين الاختبارين على سلسلة مردودية 82500 خلال الفت رة 
الممتدة بين 1968/01/02 و 1996/06/12. نقوم أولا بتقدير بعد الارتباط Correlation‏ 
dimension‏ والنتائج تظهر في ا حدول التالي: 


الجدول (1): نتائج تقدير بعد الارتباط 


15 10 5 2 m 
3:21 2.31 1.25 0.52 C.D 


نلاحظ من خلال الجدول (1) أن بعد الارتباط يتزايد مع البعد " Embedding‏ 
"dimension‏ ولكن أقل سرعة من البعد "Embedding dimension"‏ وهذا يعني أن هذه 
المقدرات لا تقترب نحو قيمة مستقرة (أي وجود بنية مشوشة). 

تحدر الإشارة هنا إلى أنه بالرغم من أن للنظام بعد محدودء فلا يمكن القول أن الأمر 
يتعلق بسيرورة مشوشة» فينبغي تطبيق تقنية أس Lyapunov‏ بالرغم من أن طريقة بعد 
LU NI‏ تعطي إشارة إلى وجود طبيعة تحديدية أو عشوائية للسيرورة غير UT‏ لا تشكل لا 
شرطا ضروريا ولا كافيا لكي يكون النظام مشوشا. 
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يعطي ا لحدول )2( cS‏ اختبار أس .Lyapunov‏ يتغير البعد " Embedding‏ 
"dimension‏ من 3 إلى 10 خلال الفترتين 10 أيام و 40 يوما: 


الجدول (2): حساب أكبر اُس Lyapunov‏ 


m -10 m=5 m=4 m=3 الفترة الزمنية‎ 
0.0105 0.0242 0.0241 0.0174 10 
0.0022 0.0072 0.0065 0.0047 40 


نلاحظ أولا أن کل أسس Lyapunov‏ موجبة توحي بوجود جاذب مشوشء إضافة إلى 
ذلك» يعتبر أكبر اُس Lyapunov‏ موجبا وهذا إشارة إلى أن القدرة التنبؤية لسلسلة 
المردودية ضعيفة» كلما كانت قيمة أس Lyapunov‏ كبيرة كلما كانت القدرة على التنبؤ 

نلاحظ من age‏ أخرى أن قيمة أس Lyapunov‏ مستقرة نسبيا وخاصة عند الأبعاد 
"Embedding dimension"‏ 3« 4 و5. زيادة على ذلك» تتناقص قيمة الأس عندما تكبر 
الفترة الزمنية التي نستغرقها لتتبع مسار معين قبل أن يستبدل بمسار آخر. 

يمكن القول إذن أن هذين الاختبارين يشيران إلى أن طبيعة السلسلة تحديدية» Li‏ قيم 
أسس Lyapunov‏ الضعيفة المتحصل عليها Ua‏ نتساءل على المعنوية الفعلية old‏ 
المقدرات: هل تختلف معنويا عن الصفر؟ يبقى هذا السؤال دون جواب ОЎ‏ حساب أسس 
Y Lyapunov‏ يعبر عن اختبار إحصائي بمعنى الكلمة ونتيجة oib‏ الانتقادات» اقترح 
اختباران آخران: احتبار البواقي Residual test‏ و اختبار "المزج العشوائي" Mixture‏ 
test‏ تم تطبيق أول اختبار مقترح من طرف )1986( Brock‏ على سلسلة بواقي تقدير 
نموذج ARMA‏ نذكر فقط أنه إذا كانت السيرورة تحديدية» فيجب أن نحصل على نفس 
النتائج مثل السلسلة الأصلية؛ أما فيما يخص ш)‏ المزج العشوائي» إذا كانت السيرورة 
قيد الدراسة مشوشة:؛ فإن البعد القدر على السلسلة المزوجة يجب أن يكون مرتفعا و 
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«Mignon. (1998) لا بد أن يكون ضعيفا أو سالبا. بصفة عامة» وفق‎ Lyapunov vi 
تقود نتائج هذين الاختبارین إلى رفض فرضية الشواش التحديدي.‎ 

3.1 مشكل التشويش وصعوبة تحدید طبيعة السيرورة فی الأسواق االیة: 

تتميز دالة الارتباط Gl‏ و الدالة الطيفية للأنظمة المشوشة و العشوائية بنفس 
الخصائص. بحكم الحساسية للشروط الابتدائية» تؤول معاملات الارتباط الذاتي الزمنية 
للسيرورة المشوشة إلى الصفر على المدى pobli‏ و النظام غير قابل للتنبؤ. في نموذج 
عشوائي» تباعد المسارات يحتاج إلى ظهور صدمة ege‏ أما في حالة التموذج 
المشوشء يحدث هذا التباعد عند ظهور صدمة داخلية”. في هذه الحالة» التباعد ناتج عن 
سرعة ДЫ!‏ بالشروط الابتدائية و المسارات تتباعد دائما على الجاذب معدل أسى. 

قد يكون للظاهرة سلوك Cake‏ تماما في حالة وجود تشويش Noise‏ تشویش قوي 
(تباين مرتفع) بمنع معرفة ما إذا كانت الحركية المناسبة ساكنة أم لا. في الأسواق AJU‏ 
بجعل التشويش المشاهدات غير جيدة Le‏ يسمح بمشاهدة المبادلات في السوق لأنه إذا { 
يكن هناك تشويش في الأسواق» فيلجاً ال وکلاء The agents‏ إلى تنويع محفظتهم پشکل 
sue‏ لتقدير مخطر المردودية المتوقعة» وبالتالي تكون هناك صفقات. 

لتكن سلسلة زمنية Y, = РО, Үә)‏ حيث 1,2,...,7 ٤>‏ و k‏ هي البعد 
."Embedding Dimension"‏ 

e‏ إذا كانت 1<1 7[, السيرورة التي نبحث على تحديدها و W,‏ السلسلة الحقيقية 

في حالة وجود تشویش تتحمیعی cAdditive Noise‏ إذن: 
W,=Y¥, +e,‏ 
© بي حالة تشويش ديناميكي أو حركي (حدائي)» لدينا: 


W, = f(W, ,,...,W, +8, 


]- ظهور معلومات غير متوقعة من طرف الوكلاء. 
2- تقلبات تحدث من النظام نفسه. 
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في الميدان التطبيقي» عندما ندرس سلاسل مؤشرات البورصة» تكون نماذج التشويش 
جد مصطنعة؛ مثل التوفيق بين التشويش التجميعي والح ركي» فكل الطرق المقترحة إلى 
حد الآن لتخفيض التشويش تطبق فقط على جزء التشويش التجميعي وليس على 
EM‏ الديناميكي. لهذا السبب» يعتبر تحديد طبيعة السيرورات التي تخضع Ш‏ 
مردوديات البورصة ALU Les‏ 


السيرورات الأكثر استعمالا لنمذحة السلاسل المالية تنقسم إلى نوعين: 


. White Noise, 241 تشويش‎ E, حيث‎ Y, = 8, + 01, ra سيرورة عشوائية:‎ © 


| М 


جزء عشوائي جزء تحديدي )95 أصل عشوائي) 


Y, = £), (+ &, سيرورة مشوشة عشوائية:‎ Ө 
sy La 


| М 


جزء عشوائيی جزء تحديدي (نظام تحديدي معقد مثل نظام (Hénon‏ 


إذا کان تحديد السيرورة خاطناء فالتنبؤات المتحصل عليها لن تكون جیدةء فإذا كانت 
سلسلة مؤشرات البورصة تخضع لسيرورة مشوشة و عشوائية في OT‏ واحد, فإنه يمكن 
1 
eo‏ بين معادلة التباطؤ المشوشة التحديدية ل . Mackey-Glass‏ و التشويش stl)‏ 
العشوائي) الذي قد يكون تباينه الشرطي غير متجانس. النموذج يكتب كما P‏ 
Y.‏ 


Le Y?, 


حيث fer‏ معلم التباطؤ و ,م هو الخطأ العشوائي. 


Y=a 


t 


so روز‎ 


1- معادلة )1977( Mackey-Glass‏ هي نظام بعدي غير محدود ولكن بعد التجاذب يتغير عندما يتغير معلم التباطؤ 
7 . بين )2002( Kyrstou and Terraza‏ أنه من أجل 1 = ء البعد أكبر من أو يساوي 7. 
Kyrstou and Terraza (2002)‏ -2 
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إذا كانت السلسلة المالية تتضمن تغيرات مو میة فإنه يمكن YLS‏ نموذج Mackey-‏ 
1 
Glass‏ ا مو سمي كما يلي : 


Y =a I (1+ sin e(t — 7)) - óY, +, 


t-f 


حيث تشير © إلى id‏ التذبذب الموسمي 27 ف السورق حرف ابات doll‏ 


كما يلى 2 اوم مع ك هى الدورة s—1)‏ يق Je‏ السلسلة السنوية» s=2‏ إذا 
ا à‏ 
Ше‏ 2: 
نختبر وجود الشواش التحديدي فی السلسلة اليومية مردودیة مؤشر 046040 خلال 
الفترة الممتدة بين 1987/09/07 و 1999/05/28 ثم تقدير النموذج odd HU‏ السلسلة. 


الجدول (Эў‏ نتائج اختبار BDS‏ على سلسلة المردودية 


с/& 

1 0.5 m 
5.6170 42522 2 
7.3283 5.5562 3 
8.9349 6.9679 4 
10.235 8.7084 5 


من خلال الجدول )3( نلاحظ أن سلسلة مردودية مؤشر C۸040‏ تتميز بارتباط 
cu‏ نرفض فرضية Lid‏ باعتبار أن إحصائيات BDS‏ أكبر LE‏ من القيمة Jott!‏ 
يعطي الجدول )4( نتائج تقدير بعد الارتباط Correlation Dimension‏ لسلسلة 


المردودية: 


1- Kyrstou and Terraza (2008) 
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الجدول (3): نتائج تقدير بعد الارتباط 


10 


9 


8 7 


6 5 


4 3 


2 


m 


6.522 


6.244 


5.878 


5.477 


5.091 


4.562 


3.794 


2.928 


1.918 


C.D 


يتضح جليا أن بعد الارتباط يتزايد مع البعد "Embedding Dimension"‏ ولا #5 — 


من قيمة مستقرة وهذا معروف بالنسبة لخصائص السيرورة العشوائية. نلاحظ أيضا أن 


مقدر بعد الارتباط مرتفع جداء فمن الصعب ОЎ‏ التمييز بين سيرورة عشوائية بحتة و 


سيرورة عشوائية مشوشة. 
لتحديد السلوك الحركي لسلسلة «САСАО‏ نقوم بحساب أس Lyapunov‏ على 
المردودية بتطبيق Gençay and Dechert (1992) А) |ә‏ التي ترتكز على ما يسمى 4 . 


. "Feedforward Neural Networks" 


الجدول )4(: تقدير أسس Lyapunov‏ لردودية .CACAO‏ 


sic |10 MSF д 70) m 
-17.0686 0.38150 -0.96070 -0.0183 1 
-17.3208 0.29336 -1.05136 0.01341 2 
-17.1031 0.36092 -1.10709 0.04474 3 
-17.3284 0.28511 -1.04743 0.05352 4 
-17.3266 0.28264 -1.04877 -0.01775 5 
-17.3155 0.28279 -1.04815 -0.01860 6 
-17.2871 0.28791 -1.02332 0.05006 7 
-17.3030 0.28042 -1.05714 0.01201 8 
-17.2862 0.28217 -1.06187 -0.01789 9 
-17.3145 0.27146 -0.99168 -0.01933 10 
-17.3076 0.27047 -0.95933 0.01551 11 
-17.2627 0.27993 -1.06067 0.00218 12 
-17.2423 0.28272 -1.04814 -0.00096 13 
-17.2388 0.28076 -1.05972 0.00197 14 
-17.2584 0.27242 -0.95444 0.00182 15 
-17.2625 0.26850 -0.97029 0.00295 16 
-17.2122 0.27938 -1.05679 0.00215 17 
-17.1994 0.28004 -1.05949 0.00227 18 
-17.2267 0.26964 -0.96569 0.00313 19 
-17.1847 0.27827 -1.04317 -0.00155 20 
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في العمود الثاني والثالث» لدينا أكبر أسس AQ) Lyapunov‏ و (2)2» أما العمودان 
الأخيران يعطيان متوسط مربع الخطأ (MSE)‏ و معيار (SIC) Schwarz‏ على الترتيب. 
أحسن أس Lyapunov‏ هو الذي يصغر العيارين MSE‏ و SIC‏ من خلال Jahl‏ )4(« 
نلاحظ أن معيار MSE‏ يأحذ القيمة الصغرى Lue‏ تكون .т=6‏ في هذه ا الة 
A(1) = 0.002954‏ و 0.97029-=)4(2 . من جهة «el‏ نحصل على القيمة الصغرى 
SIC. (‏ عندما تكون 4 = m‏ أسس Lyapunov‏ في هذه UL‏ هي 0.005352 = A(1)‏ 
و 1.04743- = )2( . في US‏ ا حالتینء ACD)‏ موجب و (2)2 سالب. sty‏ على ذلك» 
لا يتضح جليا ما إذا كانت هذه السيرورة عشوائية بحتة أم لا. التفسير الممكن هو أن 
السلاسل المالية يمكن أن تتضمن بنية مشوشة ذات تباین شرطي غير متجانس. لاختبار 
هذه الفرضية» نقوم بتقدير نموذج (MG) Mackey-Glass‏ المشوش التحديدي مع خطأ 
GARCH(1,1)‏ على سلسلة مردودية مؤشر .CAC40‏ 

بعد تقدير (т=1) Mackey-Glass CS‏ باستخدام 5.0 «Eviews‏ نلاحظ أن 
بواقي التقدير ذات تباين شرطي غير متجانس لأن إحصائية ARCH-LM‏ التي تساوي 
4 أكبر تماما من القيمة اٹ حدولة لتوزيع بر بدرحة حرية 1 ونسبة معنوية 0.05. إذن 
نقدر النموذج MG-GARCH(1,1)‏ النتائج مبينة في الجدول )5( التالي: 


ا چدول (5): تقدير نموذج MG-GARCH(1,1)‏ 


dti‏ القيم المقدرة 
1 187.46 
¢ (145.10) 
| 187.38 
д‏ )145.20( 
А‏ 0.0000792 
0 )1.8874( 
2 0.14999 
۱ )4.2839( 
н‏ 0.5999 
6 )7.607( 
ARCH(1)‏ 12.332 
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نلاحظ أن للنموذج X ex» MG-GARCH(LI)‏ إحصائية حيث نرفض الفرضية H,‏ 
أي أن معاملات التوقع والتباين الشرطيين تختلف معنويا عن الصفر بنسبة معنوية 0.05 لأن 
قيم ستيودنت التي بين قوسين أكبر تماما من القيمة ا حدولة للتوزيع الطبيعي 1.96. إضافة 
إلى ذلك» سلسلة مربعات البواقي تتميز باستقلالية تامة أن التباين الشرطي للبواقي 
متجانس باعتبار of‏ إحصائية ARCH-LM‏ التي تساوي 1.205 أقل تماما من القيمة 
ائحدولة لتوزيع Y^‏ بدرحة حرية 1. 


الشكل رقم (4): بواقي تقدير النموذج MG-GARCH(1,1)‏ 
6 


4] 


20 


BL TTTTTTTTTT TTTTTTTTTTTTTTTTT 


3000 2500 2000 1500 1000 500 
للتأكد من ذلكء نطبق اختبار الاستقلالية BDS‏ على بواقي التقدير المبينة في الشكل 
(4). النتائج تظهر في الجدول (6): 


ا جدول )6(: نتائج BDS де‏ على بواقي MG-GARCH(1,1)‏ 


olE 
1 05 Е 
-1.7504 -1.6928 2 
-1.3558 -1.4647 3 
-0.64331 -0.90981 4 
-0.17411 -0.15938 5 
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من الملاحظ أن سلسلة البواقي تتميز باستقلالية تامة iid‏ حيث أن قيم BDS‏ أقل LE‏ 
مؤشر CACAO‏ تتميز ببنية مشوشة تتمثل في معادلة Mackey-Glass‏ وعشوائية (خطأ من 
نوع .(GARCH‏ 


2. الذاكرة الطويلة ‘Long Memory Process‏ التفسير العشوائي للتقلبات 

АЙ‏ بيست دراسات )1951( Hurst‏ أن بعض السلاسل الزمنية تتميز ببنية ارتباط خاصة 
قريبة من عدم الاستقرارية. طور كل من )1968( Mandelbrot and Van Ness.‏ 
و(1969) Mandelbrot and Wallis.‏ نظرة Hurst‏ ببناء حر 25 i SJ! Brown‏ 
é "Fractional Brownian Movements"‏ بعد ذلك التشو يش ذات التو زيع الطبيعي 
الكسري "Fractional Gaussian Noise"‏ تسمح هذه السيرورات بإحداث مركبات 
طويلة المدى لسلسلة زمنية. قد تتضمن سلسلة مستقرة مركبة الذاكرة الطويلة باعتبار أن 
تأثير القيمة الماضية على تلك الحالية تتناقص بوتيرة ضعيفة جدا. يسمى هذا السلوك 
بالارتباط طويل المدى أو "الصمود" وهذا يعني أن الاستجابة لصدمة عشوائية تعتبر كعودة 
نحو القيمة المتوسطة ولكن بسرعة جد ضعيفة. 

النماذج الأساسية التي تسمح بتحديد الذاكرة الطويلة هي نماذج الانحدار QJ.‏ 
المتوسط المتحرك ذات التكامل الكسري Autoregressive Fractionally " ARFIMA‏ 
"Integrated Moving Average‏ التي اقترحها کل من )1980( Granger and Joyeux.‏ 
و )1981( -Hosking.‏ 


2. تعريف :ARFIMA $55 jJ!‏ 
تعتبر هذه النماذج ترجمة في الزمن المتقطع لحركة Brown‏ الكسرية. درحة التكامل 
ليست من الأعداد الصحيحة بل حقيقية. نقول أن السلسلة (1,2,...,7> {Үл‏ تخضع 

للسيرورة ARFIMA(p.d,q)‏ إذا كان: 
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4, (LA 1)“ Y, = 0, (Le, 
و )0,01 کثیرات الحدود المميزة من‎ 4, (L) التباطؤ)»‎ sh حيث 1 معامل التأخير‎ 
و ي على الترتيب:‎ p الدرحة‎ 


р А 
8,0) -1- رح‎ 4L 

i-l 

q 
0,(L) -1- M6, 

ادر 
و ,6 تشويش Gaul‏ ذو توقع رياضي معدوم وتباين ثابت о?‏ 

يسمى 2(4 —1( بمعامل التكامل الكسري الذي يتفكك وفق صیغة النشر التالية: 
d(d-)) 2, d(d —1)...(d - n1)‏ 
n!‏ !2 


1—1)“ -1- 4+ ....+ (- 1)" Leon 
td. للقيم المحتلفة ل‎ Les نقوم بإعطاء خصائص هذه السيرورة وذلك‎ 
تقع خارج‎ O (L) إذا كان 1/2-<4 و کل جذور كثير الحدود المميز‎ e 
invertible قابلة للقلب‎ (Y. جذر الوحدة» فإن السيرورة‎ 
كان 1/2->4 و كل جذور كثير الحدود المميز (6,)1 تقع حارج‎ Ы e 
Spi) озар иы 
anti- 53442) السيرورة [17 ضد‎ ob «-1/2<d<0 كان‎ Ы © 
. persistent 
سيرورة مستقرة بذاكرة طويلة‎ dX] ор « O<d<1/208 Ы ө 
GAM (الاستقرارية طويلة المدى) یکن استخدامها لنمذجة الصمود طويل‎ 
التي تعتبر موحبة بوتيرة بطيئة نحو‎ GW في هذه الحالة» تتناقص دالة الارتباط‎ 
Kk شكل قطع زائد) عندما تكبر عدد الفجوات‎ Деу الصفر‎ 
التي تدرس بنية الارتباط قصير المدى و معامل‎ АКМА تتضمن هذه السيرورة جزء‎ 
التكامل الكسري الذي يشرح الحركة طويلة المدى. ترتبط ا خصائص الأصلية للسيرورة‎ 
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ARFIMA(p,d,q)‏ بشكل А5 M‏ طويلة المدى. يمكن دراسة هذه الخصائص بافتراض 
حالة السيرورة الكسرية .ARFIMA(0,d,0)‏ دالة الارتباط 31501« pk) = y(k)/ y(0).‏ 
لهذه السيرورة تعرف كما يلي: 
 T(k« d) (1- а)‏ 
T(k - d - DT (q)‏ 


p(k) 


CS дй,‏ بالصيغة التقاربية التالية: 


I'(1— d) , 24.4 
К) ~ —— —k 
p(k) ra) 
: السيرورة هي‎ oid Spectral Density دالة الكثافة الطيفية‎ 
o € ]0,7[ من أحل‎ flo) = Dsin(e/2)|* 


والتي تكتب أيضا بالصيغة التقاربية كما يلي: 


f(@)= о, |o 0‏ 
في ILI‏ العامة تُظهر دالة الكثافة الطيفية حالة شاذة (pick)‏ عند الذبذبة Frequency‏ 
0 وتتناقص على شكل قطع زائد. 
مثال 3: 
باستعمال تقنية ا محاكاة» المطلوب بناء سلسلة زمنية تخضع للسيرورة .0 ARFIMA(0,‏ 
)0 ,23: 
L)^Y, =,‏ —1( 


نستخدم بربحیة 5.04 RATS‏ 3 عملية ا محاكاة مع 1000= -T‏ 


ALLOCATE 1000 

FREQUENCY 1 500 
SOURCECNOECHO) XGAMINA ARC 
SOURCECNOECHO ARFSIM SRC 
COMPUTE d = .23 

COMPUTE T= 500 

CLEAR Y 

(GLARFSIM dT Y 

GRAPH 1 

ET 
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الشكل رقم )5(: محاكاة سيرورة ARFIMA‏ 


بمكن أيضا استخدام برمجية GAUSS‏ لهذا الغرض: 
new,‏ 
library tsm,optmum, pgraph;‏ 
mdseed 123456;‏ 
d — 0.23;‏ 
Nobs = 1000;‏ 
{y,retcode} = RND arfima(d, 0,0, 1, 1000, N obs, 1);‏ 
t= seqa(1,1,Nobs);‏ 
graphset;‏ 
_pdate = ""; _pnum = 2; pltype = 6;‏ 
title("Fractional processes");‏ 
_plegctl = {2 71 1}; plegstr = "d=-0.23\";‏ 
xlabel("time");‏ 
xy(ty);‏ 


2. طرق تقدير معلم الذاكرة الطويلة: 

‘Heuristic methods الاستکشافیة‎ J الطر‎ 2 

تسمح هذه الطرق فقط „айз‏ معلم التشابه «Н Auto-similarity QIU)‏ يتعلق الأمر 
هنا بإحصائية R/S‏ و أس „Hurst‏ 

تعرف إحصائية R/S‏ كامتداد للمجاميع الحزئية للانحرافات بين السلسلة و متوسطها 
الحسابي مقسوما على انحرافها المعياري: 
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RIS =O, =| max, -7) -mn DC, -7,)‏ 
حيث oy‏ هو الانحراف المعياري للسلسلة» Y,‏ متوسطها و 7 حجم العينة. العبارة الأولى 
هي الحد الأقصى على К‏ للمجاميع الحزئية GAL. J‏ بين Y,‏ و متوسطها والعبارة 
الثانية هي الحد GoW‏ على & للمجاميع الحزئية للانحراف. 
ترتبط هذه الإحصائية بشكل التوزيع الحامشي للسلسلة» تسمح إذن BASIL‏ عن 
وجود بنية ارتباط طويل المدى في سلسلة زمنية معينة» إلا أن الإحصائية R/S‏ لا تمثل 
اختبارا إحصائيا بمعنى الكلمة باعتبار أن التوزيع الاحتمالي غير معروف. 
إن الميزة الأساسية ذه الإحصائية أنما تعطي معاملا يسمى بأس Hurst‏ الذي يسمح 
بتصنیف السلاسل الزمنية تبعا لنوع الارتباط. في هذه الحالة» Se‏ تمثيل المعطيات بالعلاقة 


التالية: 
2 1 
nis - (ir)‏ 
2 
إذن: н = og s)‏ 
log T‏ 


يمكن تحديد مقياس للارتباط طويل المدى C,‏ المرتبط بأس оза Cy -Hurst‏ 
الارتباط بين متوسط المشاهدات الماضية (الكبيرة) و متوسط المشاهدات ا مستقبلیة 
(الكبيرة). الارتباط طويل المدى يعرف بالصيغة التالية: 
À‏ مك بهم 
یمکن أن نصنف السلاسل الزمنية وفق القيمة المأخوذة من أس :Hurst‏ 
M e‏ كان «H=1/2‏ فان السيرورة لا bU ch ne‏ طويل «SAM‏ 
الارتباط Cy‏ معدوم مثلا التشويش الأبيض White Noise‏ أو سيرورات 
الذاكرة القصيرة .Short Memory processes‏ 
e‏ إذا كان 1« H‏ > 1/2»ء فإن السلسلة pod‏ بذاكرة طويلة» معاملات الارتباط 
3120( كلها موجبة تتناقص ببطء عندما تكبر الفجوة الزمنية (التباطق). 


pe 


252) السيرورة تعتبر في هذه الحالة ضد‎ Ob >0ء‎ H «1/2 إذا كان‎ e 
C, PUN ارتفاع متبوعة بمراحل انخفاض.‎ Jol :Anti-persistent 
GAM سالب» يتعلق الأمر هنا بضد الصمود طويل‎ 

لقد أشار )1991( Lo‏ إلى هذه إحصائية R/S‏ تمثل مشكلا حقيقيا يتمثل في شدة تأثرها 
بالارتباط قصير المدى للسلسلة. إذا كانت السلسلة الزمنیة تتميز بذاكرة قصيرة» فتقدير 
أس Hurst‏ باستعمال تحليل R/S‏ متحيزا ولهذا السبب» اقترح )1991( Lo‏ إحصائية R/S‏ 

المعدلة والتي تأحذ الشكل التالي: 
=F j= min 0 - zl J‏ 7 


O, = R/6,(q)= 


1 
5 (9) 


6,04) = RIS, = اده‎ Y,y4— DO -Y,XY,, 22] 


i=j+l 


j ; 
(ete GET 
W,(q) РЕТ q مع‎ 


Andrews g بالمقابل»‎ .Newey-West. (1987) تم وضعها من طرف‎ w,(q) 


)1991( الاحتيار التالي: 
3T 1/3 2p 2/3‏ 
.1222 )لماه 
es [e]‏ ا حزء الصحيح | . ,م و D‏ تقدير الارتباط الذاتي من الدرحة الأولى. 


تعطى الأوزان ур, (q)‏ بالعلاقة -1= ٭. يمكن القول أن التوزيع al‏ 5 لإحصائية 


تطبيقياء نمثل Lily‏ هذه الإحصائية. إذا كانت السيرورة ذات ذاكرة طويلة» فهذا يعنى 


أن bud‏ يجب تتشتت عشوائيا حول خط مستقيم ميل H>1/2‏ من أجل فجوات 


=3 12m 


زمنية كبيرة ,۸ وانطلاقا من الشكل البیانی يمكن التفريق بين سيرورة ذات ذاكرة طويلة و 
«оз‏ ذاكرة el‏ 
مال 4: 

نقوم بتطبيق الطريقة المقترحة على مردودية سهم France Telecom‏ باللوغاريتم 
حلال الفترة الممتدة بين 1998/01/05 و 2005/02/29. المطلوب تقدير أس Hurst‏ و 
التمثيل ый‏ لإحصائية R/S‏ المعدلة. 

يحتوي برنامج RATS‏ على ملف hurst.sre "source file”‏ الذي من خلاله gs‏ 


بتقدير مقدر لمعلم Hurst‏ و تمثيل إحصائية R/S‏ بيانيا: 
SOURCECNOECHO) HURST SRC‏ 
(QHURST DLOGY #‏ 


Linear Regression - Estimation by Least Squares 
Dependent Variable LOGRS 


Usable Observations 340 Degrees of Freedom 238 
Total Observations 1973631 Skpped/Missing 1973091 
Centered R**2 1 R Bar **2 0.936523 
Uncentered R**2 0.997330 TxR**2 538.666 
Mean of Dependent Variable 1.197628602353 
Std Error of Dependent Variable 1.24143672 
Standard Error of Estimate 0.0608 29808 1 
Sum of Squared Residuals 1.990727 
Regression Fil, 338) 7953 2645 
Significance Level of F 0" 
Durbin Watson Statistic 0.055386 
Variable Coeff std Error T- Stat Signif 
Mes spp علد‎ sese zb ee op spe ope s oe علد‎ ese علد‎ oe s spese se ope علد‎ peo se spese obe sep be pese علد‎ oe s spe se sp pb se pop spese ob sep obe pese علد‎ eme fe peo oe eb sene o 
1. Constant -0.107111493 0.11486272 -7 20679 00 
2. LOGNOBS (565 606 8 89ل‎ 0.006243238 88.182108 008 
Hurst exponent — 0.50570 


من خلال نتائج تقدير معلم Hurst‏ يتبين أن سلسلة مردودية سهم France‏ 
Telecom‏ تتميز بوحود 3515 طويلة OY‏ القيمة المقدرة لأس Hurst‏ محصورة بين 0 و 


E 13> 


%. الشكل )6( يؤكد هذه النتائج حيث أن إحصائية R/S‏ معنوية باعتبار أن النقاط 


تتشتت عشوائيا حول خط مستقيم من أجل فجوات زمنية كبيرة. 


الشكل رقم (6): تقدير إحصائية 1/5 


يمكن أيضا استعمال بربحیة GAUSS‏ لتقدير الإحصائيات المطلوبة وذلك بالاستعانة 
بالبرنامج التالي: 


new, 

library tsm,optmum, pgraph; 
TSMset, 

#include hurst. src; 

load y[1,540]=ftelecom. dat, 
{H,x} = HURST(y,2,5); 

N = x[.1]; 

Q = x. A]. 

V -x[.5]; 

fit = x[., 6]; 

print ftos(h,"Hurst exponent: Volf" 4,3); 


نمثل Why‏ إحصائيتي R/S‏ و R/S‏ المعدل: 
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graphset; 
_pdate ="; _pnum = 2; 
title" FS statistic"), 
slabel("n"); ylabel("la g(R/2)"); 
LOGH ове) ВЕ); 
titlei" V ]n[ statistic"); 
slabel("n"); ylabel("V]n["); 
Bound = oneziraves(V), 2). *(0. 809-1. 86 2); 
 pitype = 6-1-1; 
xy(N,V-Bound); 


2 الطرق 45 المعلمية :Semi-parametric methods‏ 
اقترح )1983( Geweke and Porter-Hudak.‏ طريقة تقدير شبه معلمية ترتكز على 
انحدار طيفي .'Spectral Regression’‏ بين هذان الباحثان أن معلم المعاينة لانحدار 
لوغاريتم الدالة الدورية periodogram‏ على متغير مستقل تحديدي من أحل الذبذبات 
الأولى ل Fourier.‏ 27/7 = رو بطريقة المربعات الصغرى العادية یعتبر مقدرا متقاربا 

للمعامل .d‏ ترتکز طريقة ОРН‏ على دالة الكثافة الطيفية المعطاة بالعلاقة التالیة: 


-2d 


о) - |] - | fo), @€ [0,7] 


де“! 
هي الكثافة الطيفية للسيرورة‎ f,(@,)=———_; حيث‎ 
“مم2‎ 


.(1- LY' Y, = =, ARMA 
بإدحال اللوغاريتم على دالة الكثافة الطيفية» نحصل على:‎ 


log f(@,) = log f, (0) - d log] -e"*[ tog f, (0) 
EE 7.0) 
:"periodogram' الدالة الدورية‎ 1, (o) EC 


T-l |‏ 
УА rye‏ == (رھم)ہل مع ).)7 النافذة الطيفية 3 r‏ معلم النافذة المختار 
Л рты‏ 


c‏ یکون T‏ > (م)ء .٤>‏ إذا اعتبرنا أن الذبذبات قريبة من الصفرء فالعبارة 


ША} Ke log( f,(0,)/ F,(0))‏ لدينا إذن: 


e 


Y, =0+ ВХ, +1, 


Y, =log!,(@;) حيث:‎ 


a = log f, (0) + E(]) 


B - -d 
مع‎ gT)=T" To! ما‎ m(T)T 0 متزايدة بحيث‎ T. دالة ل‎ g(T) 


1 >7 > 0. الأخطاء العشوائية p,‏ مستقلة ذاتيا و تخضع بصفة تقاربية لقانون ”ر 
بدرحة حرية ۷ ترتبط بمعلم النافذة الطيفية. 


مقدر معامل التكامل الكسري بطريقة المربعات الصغرى معطى بالصيغة التالیة: 


U (logT) /m—0 بحيث‎ m متتالية‎ шол», و إذا‎ -1/2«d «1/2 إذا كان‎ 


ص ج OF (T‏ مقدر OLS‏ يتبع بصفة تقاربية التوزيع الطبيعي: 


بين كل من )1990( Porter-Hudak‏ و (1994) Crato et Lima‏ أن الذبذبات T"‏ 


ينبغي اختیارھا بحیث I — Т"‏ مع 0.5,0.6,0.7,0.8 = m‏ . 
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مثال 5: 
نقوم بتطبيق طريقة GPH‏ لتقدير معلم الذاكرة الطويلة على السلسلة الشهرية لأسعار 
البترول باللوغاريتم (ذات الفروقات من الدرحة الأولى) log-differenced Oil Spot‏ 


.2008 خلال الفترة الممتدة بين شهر فبراير 1973 و ديسمبر‎ Prices 


نأحذ في هذا المثال قيمتين من إحداثیات الدالة الدورية Ai .Periodogram‏ من 


اختيار قيمتين هو دراسة استقرارية المقدر عندما يتغير عدد إحداثيات الدالة الدورية. 


بحتوي برنامج RATS‏ على ملف GPH.SRC "source file"‏ الذي من خلاله يسمح 
بتقدير مقدر لمعلم الذاكرة الطويلة بتقنیة :GPH‏ 
من أجل :m=0.8‏ 


SOURCE(NOECHO) GPH.SRC 
(GGPH(POWER-0.8) DLOIL / 


SOTRCE(NOECHCO) GPH ARC 
(@GPH(POWER=0.5) DLOIL / 


الجدول (7): التقدير شبه المعلمي لمعامل التكامل الكسري باستخدام طريقة GPH‏ 


الإحداثيات 
Po‏ 708 
0.35 0.274 
)2.32( )4.41( 


القيم التي بين قوسين هي قيم ستيودنت 


نلاحظ أن فرضية الذاكرة الطويلة مقبولة باستخدام اختبار OY ОРН‏ قيم ستيودنت 
ST‏ تماما من القيمة Dont‏ للتوزيع الطبيعي 1.96 عند مستوى معنوية 905« كما نلاحظ 
أيضا أن مقدر ‏ محصور بين 0 و 0.5« Le‏ يؤ كد أن السلسلة تتميز بوجود ذاكرة طويلة. 


arr 


نشير هنا أنه يمكن استعمال نوافذ طيفية أحرى مثل النافذة المثلثية» «Bartlett‏ 
...<Tuckey cDaniell‏ لتقدير معلم الذاكرة الطويلة d‏ وباستخدام هذه النوافذ الطيفيةء 
يعتبر المقدر أفضل بكثير من ذلك ا حسوب арн AÀ das‏ 

بين )1991( Newbold and al‏ أن مقدر Gly GPH‏ من مشكل أساسي يتمثل في 
وجود تحيز الدالة الدورية المقدرة estimated periodogram‏ بصفة تقاربية. لهذا السبب» 
اقترح Robinson (1995b)‏ طريقة سهلة تسمح فقط بتقدير معامل التكامل الكسري d‏ 
بدون إعطاء أي معلومة تتعلق بتقدير المعالم الأحری. 


У المقترح ذا توزيع طبيعي ولكن‎ H للمعلم‎ Lat) المقدر‎ Robinson (1995b) xx 
يفترض هذا المقدر أي صفة طبيعية للسيرورة.‎ 

لتحديد عبارة À‏ لا بد أولا من إعطاء بعض التعريفات. لتكن Мз R(H)‏ معرفة 
بالعلاقة التالية: 


R(H) = logG(H) - (2H — دن‎ Y log À 
m 


2 


و G(H)‏ مقدرا! ۔ G(H)‏ المعطى بالصيغة: 

روہ & 1 ^ 

0)8(-- ATI, 
тї 
فردي. في النظرية‎ T من أجل‎ m- (7+1) من أجل 7 زوجي و‎ m--T حيث‎ 
. 00 نحو‎ sby يقترب‎ т التقاربية» المعلم‎ 
يعطى المقدر 77 كما يلي:‎ 

Н = arg min К(Н) 

A, «@=[A,,A,] e‏ و A,‏ یٹم احتيارهما بصفة كيفية بين 0 و 1 بحيث 


«A <A, > 1 


1- Chikhi (2001), p. 69. 
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نشير هنا إلى أن H‏ مقدر طبيعي à H,- ) Gaussian estimator‏ النموذج المعلمي 
التالي: 
(A) GA, €[-2, 7]‏ £ 


مع Gy‏ و Hy‏ هي على الترتيب القيم الحقيقية ل . Ge[0,o]‏ و H ٤]0,1[‏ . لهذا 
المقدر سرعة تقارب تساوي m?‏ 


:6 Qua 


باستعمال معطيات ا ثال السابقء نختبر فرضية الذاكرة الطويلة وفق تقنية Robinson‏ 
بالاستعانة بتعليمة بربحیة RATS‏ 


ALLOCATE 455 
FREQUENCY 1 455 

SOURCE(NOECHC) ВОЗЕ ЕС 
COMPUTET = 454 

SET X 1T = DLOIL 

(GROSE(POWER-.2) DLOIL 1 T DHAT ОЗЕ 


نقوم بحساب القيمة المقدرة ل .4 والخطأ المعياري قبل حساب إحصائية ستيودنت: 


DISPLAY ‘DIFFERENCED d :'£ 848 DHAT #### HRH DSE 
DIFFERENCED d : 0.290 0.040 

COMPUTE DHAT -0 0 

COMPUTE DSE-0.040 

COMPUTE TSTAT= DHAT/DSE 

DISPLAY 'TSTAT-' 

TSTAT= 7.24 


من خلال هذه النتائج» يمكن أن نؤكد أن للمعامل d‏ معنوية إحصائية بنسبة A gine‏ 
oY 5‏ إحصائية ستيودنت أكبر تماما من القيمة ا حدولة 1.96 liag‏ يعني أن هذه 
السلسلة تتميز بذاكرة طويلة. 

إن التوزيع التقاربي ل( Y  .‏ يرتبط لا معا م الانحدار GI‏ و المتوسط المتحرك ولا 
بالتوزيع الاحتمالي للخطأ العشوائي للسيرورة .ARFIMA‏ تعتبر إذن الطرق شبه المعلمية 
متحيزة في حالة وجود معالم MA» AR‏ موحبة و كبيرة وأيضا سيكون هناك مبالغة أو 
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زيادة في تقدير الحركة طويلة Gall‏ للسيرورة U c(over-estimation)‏ يجعلنا نفكر d‏ 
استعمال طرق cel‏ مثل طرق العقولیة العظمى عندما OSG‏ التوزيعات الاحتمالية 
معروفة. 

2 طرق ا عقولیة العظمى Maximum Likelihood Procedures‏ : 

يتعلق الأمر بتعظيم دالة المعقولية التامة أو التقريبية. يعتبر المقدر المتحصل عليه بطريقة 
المعقولية العظمى التامة المقترح من طرف )1992( Sowell‏ الأفضل و الأقوى من بين 
المقدرات المقترحة في حالة وجود مركبة قصيرة المدى. يحتاج حسابه» عند كل NS‏ 
خوارزمیة التعظيم» إلى مصفوفة التباينات-التباينات المشتركة ومعكوسها. 

أعطى )1992( Sowell‏ دالة المعقولية العظمى غير الشرطية التامة لسلسلة زمنية 
مستقرة وطبيعية ذات تكامل كسري. لتكن y,‏ أي سلسلة زمنية و Rue Yp‏ مكونة من 
T‏ مشاهدة حيث Y, (Yo = [роу]‏ تخضع للقانون الطبيعي بمتوسط معدوم 
ومصفوفة تباين-تباين مشترك LX‏ تعرف dis‏ الكثافة كما يلي: 


ef- zur)‏ اتا 


ical гый dis ارغاز‎ dan 


7 1 ПЕР 
L(Y,,0) = -7108 2z - > ose) - gre (OY, 


حيث 


حيث Ө‏ هو شعاع المعالم الحقيقية غير المعروفة الذي يتضمن تباین celles‏ معلم التكامل 
الكسري و معا م الانحدار الذاتي و المتوسط المتحرك. 

يتم الحصول على المقدر Ó‏ 1 . © وذلك بتعظيم لوغاريتم دالة المعقولية على شعاع 
Ө du‏ أي: 


д 1 à la 0 
——JHY..0)2————lovX(Q)- —Y.——X (OY. 
20, (Yr ) 2 00, g (8) 2 " 20, (0)Y, 
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يعتبر المقدر Ó‏ .9 حلا للمعادلة: 


0 ^ 
—-1L(Y,,0) - 0 
66, (Y, ,0) 


التوزيع التقاربي لمقدر طريقة المعقولية العظمى التامة يعطى بالصيغة86ج2هك 6 لا 
هج uns) T‏ بصفة أكيدة تقريبا) و Jon NT(Ó-0)‏ بتوزيع احتمالي إلى القانون 


D(0) = — >] | og rn 2 ron) dY 


اقترح )1986( Fox and Taqqu‏ استعمال تقريب طيفي لدالة المعقولية العظمى التي 
تعطي مقدرات صحيحة و مضبوطة انطلاقا من عدد مشاهدات كاف. تعتبر هذه الطريقة 
أكثر فعالية ولكن نواحه صعوبة كبيرة في الميدان التطبيقي بسبب حساسيتها للشروط 
الابتدائية المعطاة للخوارزمیة. 
بصفة cile‏ استخدام خوارزمیة التعظيم تحتاج إلى اختيار قيم ابتدائية لمحتلف معام 
.ARFIMA(p.d.q) z >s‏ لتحديد نموذج الذاكرة الطويلة» نتبع الخطوات التالية: 
1. دراسة استقرارية السلسلة على المدى القصير وحساب السلسلة ذات الفروقات 
من الدرحة الأولى (في أغلب السلاسل الزمنية) 
2. تقدير معامل التكامل الكسري d‏ باستعمال СРН «R/S cU‏ و .Robinson‏ 
3. من أحل كل قيمة | ud.‏ نحسب السلسلة ا حولة ,2047 -1) ثم نقدر بطريقة 
Gauss-Newton‏ النموذج ARMA(p,q)‏ مع حساب تباین البواقي. 
4. تار كقيم ابتدائية المعالم المقدرة لنموذج ARMA‏ الأمثل الذي يصغر تباین 
البواقي. 
5. یتم تقدير معا م النموذج ARFIMA(p dg)‏ وذلك بتعظیم دالة المعقولية على 
جميع المعالم وبإعطاء الدرجات (الرتب) القصوى 3 - 0 - م . 
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6. نختار نموذج ARFIMA‏ الأمثل بتصغير معياري AIC‏ المصحح من طرف 
2 
Schwarz з Hurvich and Tsai (1989)!‏ 
مثال 7: 


نطبق هذه الطرق على السلسلة اليومية لمردودية مؤشر GUY! FAZ‏ باستعمال 6971 
مشاهدة. يبين الجحدول QUI‏ نتائج تقدير :ARFIMA(p.d,q) с>‏ 


الجدول (8): التقدير بطرق المعقولية العظمى 


طريقة المعقولية العظمى التقريبية طريقة المعقولية العظمى التامة 
Sowell Fox-Taqqu‏ 
معيار SIC‏ معيار AICc‏ معيار SIC‏ معیار 6ہ 
)2 ,0.0642 ,0( )3 ,0.0949 ,3( )0 ,0.0511 ,2( (3 ,0.0859 ,3) 
ty = 2.4718 ta = 2.9007 іа = 2.5816 tq = 2.8576‏ 
ML = 22334.929 | ML = 22329.824 | ML = 22334.158 | ML = 22328.879‏ 


السطر الأول يظهر ARFIMA с>;‏ المختار وفق معيار AICC‏ و ty SIC‏ القيمة 
ا حسوبة لإحصائية ستيودنت» أما السطر الثالث يمثل قيمة لوغاريتم المعقولية المعظمة. 


من خلال هذا الجدولء نستنتج أن سلسلة المردودية تتميز بذاكرة طويلة أي قابلة 
al‏ على المدى الطويل باعتبار أن إحصائيات ستيودنت أكبر تماما من القيمة المحدولة 
للتوزيع الطبيعي 1.96. نلاحظ أن هناك صمود طويل المدى وحركة سعر FAZ‏ تظهر 
كنتيجة لصدمة خارجیة مستدامة. 


1- يعطى معيار ATC‏ بالعلاقة التالية: 
AlCc = LV ax ENT S‏ 
T-(k+1)‏ 
LV, Cus‏ هي لوغاريتم Alla‏ المعقولية المعظمة» ع/ عدد alles‏ النموذج و 7 حجم العينة. 
معیار Schwarz‏ معرف كما يلي: 
kin(T — p)‏ + 2 ا(م - SIC = -(T‏ 
R 1 =‏ کے 
ар‏ قسم AR‏ و À, 6G) = — — M87‏ هي سلسلة البواقي. 
T= P oa‏ 
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في سيرورة ذات ذاكرة طويلة» معاملات الارتباط G‏ تؤول إلى الصفر عندما تكبر 
الفجوة الزمنية ولكن تناقص هذه المعاملات يكون بوتيرة متمهلة أي على شكل قطع 
زائد» Less‏ لصدمة خارجیة تبتعد السلسلة الزمنية» خلال فترة Ада)‏ طويلة نسبیاء عن 


مسارها السابق وتعود إلى قيمتها بعد فترة طويلة نسبيا. 


3. التحليل غير المعلمي للسيرورات العشوائية بطريقة النواة 

تستعمل هذا النوع من التقنيات في حالة ما إذا كانت بنية السيرورة غير الخطية غير 
معروفة» فيمكن تعميم النماذج غير الخطية إلى نماذج دالية لا تتضمن أي معلم. كان أول 
من أدحل هذه التقنية إلى السلاسل الزمنية هو كل من )1979( Collomb «Bosq‏ 
)1980( و )1983( .Robinson‏ 


في نموذج عشوائي» یوجد خصائص كثرة هما تأثير مباشر على السلوك SA‏ 
للنموذج مثل الصمود والتنبؤء فهي ترتكز على اختيار المتغيرات المبطأة التي تبقى مفتوحة 
في النماذج المعلمية غير الخطية. إضافة إلى AX US‏ صعوبة كبيرة في تحديد النموذج 
المعلمي غير الخطي OY‏ هناك عدد لا „ай‏ من هذه النماذج» نما يؤدي إلى مشاكل أكثر 
تعقيدا في النمذحة» حيث أن الاختبارات غير قادرة على تحديد النموذج الملائم وخاصة 
إذا كانت السيرورة العشوائية تتميز بذاكرة قصيرة. كل الدراسات أثبتت قوة المقدرات 
غير المعلمية وتفوقها على تلك لمعلمية الكلاسيكية» نذكر من بين هذه الدراسات 
Rosa (1993) «Gannoun (1991) «Carbon and Délécroix (1993)‏ و Chikhi and‏ 
Terraza (2002)‏ . 


3 التقدير غير المعلمي لدالة الكثافة بطريقة النواة: 

تلعب alla‏ التوزيع دورا مهما في دراسة القانون الاحتمالي لعينة معينة. غير أتما لا 
تسمح بالحصول على نتائج دقيقة حول هيكل هذا القانون. Lege‏ عن ذلك» عندما تكون 
لمتغيرات العينة دالة كثافة cg‏ فهذه الأخيرة تعطي معلومات أكثر دقة على القانون 
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(تشتت» منوال..الخ) وهذا يفسر لاذا تقدير ع يعتبر مشكلا أساسيا في الطرق غير 
المعلمية. يكمن الهدف الأساسي إذن في تقدير دالة BUS‏ المتغيرات 2 7,4 التي تشكل 


سيرورة مستقرة. نعتبر هنا مقدر :Parzen-Rosenblatt‏ 


ہر تک 
حيث T‏ حجم العينة» ,۸ تمثل متتالية موجبة تؤول إلى الصفر لما حجم العينة يؤول إلى 
مه و K(.)‏ دالة النواة. 
نستخدم بصفة عامة مدرج تكراري متحرك» أي نأحذ بعين الاعتبار المشاهدات 
الواقعة في Je‏ طوله h,‏ وم رکز حول y‏ من الشكل ]12 c]y- h,/2, y +h,‏ عدد النقاط 
التي تقع في هذا ا حال تحقق: 
ОРТ ан 1‏ 
h 2‏ 2 
یمکن اختيار النواة بحیث يكون الوزن الموحود على المشاهدات Y,‏ بمقدار جد ضئيل 
بالمقارنة مع المشاهدات البعيدة عن uy‏ یمکن أن نعرف أنواعا كثيرة من مقدرات الكثافة 


باحتيار K‏ منها: النواة الطبيعية» cEpanechnikov‏ الثنائية....الخ. يعتبر مقدر النواة ممهدا 
بالنسبة للمدرج التكراري الذي هو ثابت بقطعة ومتقاربا بصفة سريعة وهذا ما يؤدي بنا 
إلى وضع فرضيات إضافية على النواة. في هذه الحالة» نفرض أنما موجبة تماماء متناظرة» 
محدودة وقابلة للتكامل» تحقق ا خصائص التالية: 
a‏ 0ج уко)‏ عندما د ارا 
fp Коф ©‏ حيث |у|‏ هو الشكل الاقليدي على RE‏ 
0 


[K@)dy =1 3 


تحدر الإشارة إلى أن سرعة تقارب المقدرات غير المعلمية هي من الرتبة TOD‏ 


واختيار النافذة Bandwidth‏ مهم للغاية UN‏ تحدد درحة تمهيد المقدر. 
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مثال 8: 
قررنا التأكد من صحة هذه النتائج على سلسلة مصطنعة عن طريق محاكاة تخضع 
للتوزيع الطبيعي المختزل المركز. بالاستعانة ببرمجية 3.2 TSM Module — GAUSS‏ — 


نقدر دالة BUS)‏ بطريقة نواة cEpanechnikov‏ يتغير طول السلسلة من 50 إلى 100000. 


new, 
library tsm,optmumpgraph; 
Téliset, 
tndseed 123, 
y= айат, D, /*T-250150,.... 50000, 100000** 
{xdens,F retcode} = Кене); 
graphset, 
 pdate-"". pnum- 2; 


title" Probability density function"), 
_plegstr = "estimate ditrue"; 
_plegctl= 1; 

xytx,dens-pdfn(xr 


تظھر النتائج 3 الجدول التالي: 


الجدول (9): نتائج ale‏ معلم التمهيد (النافذة) 
T‏ النافذة h,‏ 
50 0.4889 
150 0.3854 
500 0.3151 
1000 0.2738 
5000 0.1918 
8000 0.1743 
10000 0.1667 
50000 0.1215 
100000 0.1059 


يتضح حليا من خلال الجدول المبين أعلاه أنه إذا كان كبر эде‏ المعطيات المستعملة» 
تنخفض قیمة النافذة» فنافذة كبيرة جدا تؤدي إلى تمهيد مبالغ فيه .Over-Smoothing‏ 
فضلا عن ذلكء إذا زادت ch,‏ التباين يتناقص ولکن مقدار التحيز يزداد. في هذه САЈЫН‏ 


نختار نافذة dif‏ بصفة تقاربية بين التباين و التحيز. اقترح )1977( Deheuvels‏ لتقدير 
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دالة الكثافة الاختيار التالی .19 6,T‏ = ,۸ (هذا الاختيار لا يأحذ بعين الاعتبار شروط 


المزج (Mixing Conditions‏ حيث © یثل مقدر الانحراف المعياري للسلسلة. 


الشكل رقم (7): تقدير دالة الکنافة بطريقة نواة Epanechnikov‏ 


لقد رأينا أنه إذا كانت النافذة كبيرة جداء فهذا يؤدي إلى سرعة تقارب غير جيدة. 
эде OS Lake‏ مشاهدات السلسلة يساوي 100ء نلاحظ بسهولة أن دالة الكثافة 
المقدرة لا تقترب بصفة كلية من تلك النظرية. كلما كان حجم العينة کبیراء كلما كانت 
سرعة التقارب جيدة» هذا يعني أنه إذا كانت T‏ صغيرة جدا والنافذة كبيرة» فسرعة 
التقارب غير مثلى. في هذه الحالة يكير مقدار التحيز (أنظر الشكل (7)). 
مثال 9: 

نقوم بتقدير دالة BUSI‏ لسلسلة لوغاريتم Dow Jones‏ ذات الفروقات من الدرحة 
الأولى بطريقة النواة في الفترة الممتدة بين 1896/05/26 و 2006/08/17. يُظهر الشكل 
all‏ التالي تطور سلسلة مؤشر :Dow Jones‏ 
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الشكل رقم )8(: سلسلة مؤشر Dow Jones‏ 


Dow Jones 
1209 


1000 
800 
600 
400! 


20 


5000 10000 1000 20000 25000 30000 


لتقدير دالة الكثافة بطريقة al gill‏ نستخدم RATS 5.04 4,8 y‏ وفق التعليمة التالية: 


LoGDJI/LOGDI 
DIFF LOGDI /DLOGDJI 


SOURCE(NOECHO) KERNEL. SEC 
(@EERNEL(EERNEL=EPANECHNIEOY STYLE=LINES,NGRAPH) DLOGDI f 


الشكل رق مم (9): تقدي پر غير معلم بي لدال A‏ الكثاف А‏ 
بد واة (h, = 0.1345) Epanechnikov‏ 
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3. سيرورة الانحدار الذاتي غير الخطي: 

یمکن كتابة سيرورة الانحدار الذاتق غير الخطي (Y),‏ مع خطأ NAR-) ARCH‏ 
(ARCH‏ رياضيا كما يلي: 

Y, = f(X,) «o " (X e, 

X, = (У) c‏ منقول شعاع للمتغيرات d >....... > Ш‏ و 
iid(0,1)‏ ~ ,ع . لنفرض of‏ كل التباطؤات (Lags)‏ مهمة لتحديد دالة المتغيرات المستقلة 
JO‏ 

الفرضيات ا تعلقة بمذه السيرورة معطاة من طرف )1994( :Doukhan‏ 

Xy, T ظہیمی‎ au) Gospel ЕМ Xd, meee эйе کل‎ del سن‎ (НЛ) 
مع‎ mixingf- القوي‎ ph بخاصية‎ je و‎ LE مستقرة‎ 
حیث:‎ PT eT 06955082 

(Т) = Esup| CAR.) - P(A): 4 37, 


a 3 
A aioe IP T À; - ا‎ jc هي‎ R, حي‎ 


(H2)‏ التوزيع المستقر للسيرورة ,× А‏ دالة ву (ху), x, ER” BUS‏ مستمرة. 
إذا استعملنا مقدر eNadaraya-Watson‏ فيجب أن تكون الدالة (.) gu‏ قابلة للتفاضل 
بصفة (H3)‏ الدالة (.) قابلة للتفاضل مرتين بصفة مستمرة و الدالة O(.)‏ موجبة 
ومستمرة. 

(НА)‏ العزوم الأربعة الأولى ل {в}.‏ محدودة. 

key йу K:ROR (НА)‏ ومتناظرة و e Aah,‏ موحب مع 
co‏ ج h>0,Th'‏ عندما تكون مه — .T‏ 


يلاحظ أن: KT = [K одаи, от = [кади?аи‏ | من أجل схе“‏ لدینا: 


1 үүх; 
و سا‎ | [с 
ja 
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یمکن تقدير دالة التوقع الشرطي FO‏ والتباين sh‏ التطایر) الشرطي о()‏ باستخدام 
تقنيتين: مقدر Ў, (х) Nadaraya-Watson‏ و المقدر الخطي ا حلي (أو الموضعي) Local‏ 
Ў, (x) Linear Estimator‏ : 
ليكن: 
)عوسی الو SOG‏ ریمس A EY Ре‏ 
ГЕК о. p‏ 


ik? iky 


من أجل exe RE‏ يمكن كتابة المقدرين رياضيا على الشکل التالي: 
R(x) = GWZ)' ZWZ‏ 
f(x) = e (ZWZ,)" 2‏ 


T 2T-i +1 ә 


Asymptotic و التوزيع الطبيعي التقاربي‎ The convergence التقارب‎ с ES 
Masry and من طرف‎ NAR-ARCH للنماذج‎ Nadaraya-Watson لمقدر‎ Normality 
لدينا:‎ cTjostheim (1995) 
TR AF (x)— f G9 - (b, bH NOV) 
Мт w- f 0) - 1b, جحت زوم‎ N,V) 
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liag‏ عندما يكون مه ج T‏ مع التحيز التقاربي: 


p (x) = Z [LOV Vala) 
. 2 g(x) 


(= r] 
o(x) 
g(x) 

о = jokes, و‎ ||, = KG, حيث‎ 


V@=— k] 


2k 
2 


هذين المقدرين نفس التباين التقاربي. ترتبط هذه الأخيرة بدالة التباین الشرطي ox)‏ 
و دالة الكثافة р(х)‏ . تعتمد نسبة co JUS‏ المقدرات Convergence rate of estimators‏ 
على بعد مصفوفة المتغيرات المستقلة وهذان المقدران يستعملان لبناء فترات ثقة ل . 
i=1,2, f(x).‏ 

3.3 تحديد وتقدير سيرورة غير معلمية و معيار :САЕРЕ‏ 

يجب تحديد النافذة А‏ وشعاع التباطؤات الزمنية GU)‏ يسمى معاملات (Markov‏ 
cid‏ فيعتبر اختیار النافذة مهما UN‏ تحدد مستوى تمهيد الدالة المقدرة. لهذا 
نستعمل عادة طريقة Cross-validation‏ حيث أن خصائصها التقاربية تم دراستها من 
طرف )1994( Vieu‏ و (1994) cYao and Tong‏ إلا أن هناك طريقة بديلة ترتكز على 
معيار "Final Prediction Error’ FPE‏ واقترحت من طرف Tjostheim and Auestad‏ 
)1994( لدراسة المقدر غير المعلمي ل . .Nadaraya-Watson‏ يمكن القول أن المعيار 
التقاربي يعطي أحسن سرعة تقارب أفضل من معيار .Cross-validation‏ استخدم مقدر 
Nadaraya-Watson‏ في ste‏ طرق لتحديد معاملات Markov‏ . لهذا المقدر نسبة تقارب 
ضعيفة حدا عندما OSG‏ دالة BUT‏ المتغيرات المبطأة» حاصة في السيرورات غير Abhi‏ 
غير ممهدة بشكل كاف. عكس 05« المقدر الخطي ا حلي Local Linear Estimator‏ 
يحتاج فقط إلى استمرارية دالة الكثافة لكي تكون نسبة التقارب مثلى. 
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لتكن E)‏ سلاسل هما نفس توزيع السلسلة (V)‏ ولکن مستقلة عن هذه الأخيرة. 
يعرف معيار FPE‏ لمقدر گر ( . كر بالعلاقة التالية: 


FPE(f) = lim ў - £o 2 WX iy, ] 


حيث التوقع (الأمل) يعطى على كل المتغيرات ky‏ ی..... Ypo Yis Yn‏ 

supp(w) أن 0 <( )ع من أجل‎ Laf نفترض‎ dagg مستمرة‎ w() (H.6) 
(supp: support) ہرد‎ є 

cas” is‏ )2( سهرورة lS Ja‏ غير Esa, Ay LB tie, Adae‏ ور مقدرا غير 
معلمي» OP‏ المعيار FPE‏ غير حطي. لدينا: 


ЕРЕ (h) = AFPE (А) + o(h* + a ) 


AFPE, (h) = A+ b(h)B + c(h)C, حيث:‎ 


A= [om gx, بر(‎ 
B= Jowan) G3)! в(х)ах„ 
C, = re wey gy dey 
r(x) = ТУ? f(x) $+ 2V" gGOVf (х) g(x) 
г, (х) = Tri? f(x} 
b(h) =|K|, Th c(h) = مع العلم أن: 4 زی‎ 
و المقدر الخطي ا حلي (الموضعي)‎ Nadaraya-Watson إلى مقدر‎ a=1,2 يشير‎ 
توقع تباين التشويش الأبيض‎ A العبارة الأولى‎ EË Госа! Linear Estimator 
العبارة‎ Ub ef, „АШ ترق تين القدر غير‎ B ag العبارة‎ AZ | (E) oie 
تمثل توقع تحيزه.‎ C الثالثة‎ 
نذكر أن هذين المقدرين مختلفان من حيث مقدار التحيز وبالتالي المعياران التقاربيان‎ 


مختلفان أيضاء القيم المتوقعة مستقلة عن النافذة h‏ وتتحدد بخصائص السيرورة التي تُمثل 


== 


المعطيات .Data Generator Process (DGP)‏ يصبح التوقع الرياضي للتباين ومقدار 
التحيز calage‏ و AFPE(R)‏ يؤول إلى قيمته الصغرى التقاربية E(o(x))‏ لما 0ج-/ و 
هج Th‏ من أحل »ج 7. غير أنه من أجل ine‏ معطاة «Т‏ نحصل Je‏ عبارة تحدد 
نافذة مثلى П,‏ بتصغير مجموع العبارتين الثانية والثالثة: 


1/(k+4) 


hn = МК Bn C707] 


و معيار "Asymptotic Final Prediction Error" AFPE‏ المصغر هو: 


- 1 - ' - 
AFPE, کے‎ A+(k * 9 + T pr Co 


1/(k+4) 
a,opt | 
في الأخير تقدير‎ Ы مجهولتان» فلا بد من تقديرهما ليتسنى‎ В و‎ A باعتبار أن القيمتين‎ 


المعيار AFPE‏ والنافذة المثلى. لدينا: 


À, T^ N,- AADS MX )رم‎ 


i-i, 


-T^ V ly - f, xo] wx #(Х,)‏ رظ 


يستعمل المقدران f,‏ نافذات من T 9 as Jb‏ و BCX)‏ مقدر دالة الكثافة 
بطريقة النواة. تحت الفرضيات «H.6)-(H.1)‏ من أجل 1,2 - Uca‏ مه — 7 : 


^ 


À, = А+ ixi -2K(0)* Ir" i^ B +С oin و‎ 

ohh! + T^ &* 0, іт) 
Ы T وتقاربه من الرتبة‎ A تحدر الإشارة الى أن المقدر غير المعلمي ,4 تقترب نحو‎ 
في كل الحالات» ستكون العبارة الثانية‎ eT MO من الشکل‎ А كان 4 > 6 مع نافذة‎ 
التقاربي غير المعلمي يعطى بالعلاقة:‎ FPE مقدر‎ COT аз و الثالثة من‎ 


ДЕРЕ, = А, + 2K(0) T" h;* B 


a,opt™ a 


À‏ مقدر باستخدام نافذة مثلى B, Lich,‏ مقدر باستخدام أي نافذة من الرتبة 


a,opt 


Ta) 


29925 


من جهة أخری؛ يمكن إضافة معامل تصحيح للمعيار AFPE,‏ وذلك حتى لا يكون 
هناك مبالغة أو زيادة في تقدير معاملات Over-estimation of Markov " Markov‏ 
coefficient‏ ". العیار AFPE,‏ المعدل Му‏ المصحح) والذي نرمز له ڊ . CAFPE,‏ 


"Corrected Asymptotic Final Prediction Error"‏ يعرف كما يلي: 


CAFPE, = AFPE, 1+ 


, 4 


та 
يتطلب إذن اختيار بحموعة‎ „Т حيث أن التصحيح يرتبط بالمعاملات ۸ وعدد المشاهدات‎ 


fi) му‏ تحت H6-d.D She dl‏ بحيث: 


لتقدير النموذج غير المعلمي NAR-ARCH‏ باختيار معاملات Markov‏ والنافذة» 
نستعمل معيار .CAFPE‏ لنعتبر эде‏ التباطؤات القصوى d‏ والتباطؤ SV‏ هو «р‏ ينبغي 


i‏ ات 
ОЗ)‏ فحص m‏ )52 توفيقة مختلفة لمعاملات Markov‏ (التباطؤات) 3( طريقة 


= 
البحث. الهدف الأساسي هو اختیار تباطؤات fet‏ المعيار CAFPE‏ أصغر ما يمكن. في 
الخطوة الأولى» التباطؤ المهم هنا هو À‏ يُحدد باختیار à‏ بحيث يكون المعيار أصغر ما 
يمكن للنموذج ذي تخلف زمني واحد. إذا كان المعيار مُقارنا بتباين السلسلةء لیس هناك 
أي تباطؤ معنوي و إلا نبحث ge‏ في الخطوة الموالية d сыз‏ وباختيار d,‏ بحيث 
يكون العيار مُصغرا للنموذج ذي تخلفين زمنيين. كذلك» دحل f,‏ وتستمر الطريقة إذا 
كان المعيار على تخلفين زمنيين أصغر من قيمة المعيار على تخلف زمني واحد. نستعمل 
نفس الطريقة لحساب eb, eol,‏ 
عند حساب لمعيار في كل خطوةء نحسب النافذة التي تُحدد درجة تمهيد المقدر. 
لحساب البواقي ودالة الكثافة التي е2.‏ لتقدير التوقع الرياضي لتباين المقدر غير المعلمي 
c f,‏ نستعمل نافذة Silverman‏ المعرفة رياضيا كما يلي: 
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1 
h «Y ы Гез‏ 
уаг ——— 8‏ = 
"\к+2‏ 5 
لتقدیر النافذة aM‏ « نستخدم طريقة البیحث التشابكي ш? "Grid Search"‏ != 
,CAFPE, a=1,2‏ حيث القيم الممكنة تقع في [0,2hs,2hs] JH‏ في 24 خحطوة )24 
(steps‏ نختار النافذة المثلى التي تُصغر المعيار CAFPE,‏ والتي تنتمي إلى هذا ا حال. 
لتقدير سلسلة زمنية معينة» نفضل استعمال النوة الطبيعية OÙ‏ استخدام أنواع c o‏ 
من al gill‏ يتطلب استعمال نافذة أكبر. تعرف دالة الوزن ()٭ كما يلي: 
(X) >‏ 1 
sel 68‏ 
ё(Х,)<с‏ 0 
حيث تُحدد الثابتة © بحيث يتم استبعاد Т”‏ مشاهدة و T‏ یثل أكبر عدد صحيح بعد 
القيمة '0,057. 
مثال 10: 


نطبق طريقة التقدير غير المعلمي على السلسلة اليومية لمردودية مؤشر 08040 خلال 
الفترة الممتدة بين 1987/09/07 و 1999/05/28. 


إن سلسلة مردودية مؤشر 08040 مستقرة حيث أثبت )2001( I chikhi‏ لا تحتوي 
على أي جذر وحدوي adeg‏ نقوم بدراسة خصائصھا الإحصائية قبل المضي في تطبيق 
الطريقة غير المعلمية. p Ju J s‏ الخصائص الإحصائية هذه السلسلة: 
الجدول (10): الخصائص الإحصائية А0)‏ مردودية مؤشر CAC40‏ 
إحصائية Jarque-Bera‏ معامل Kurtosis‏ معامل Skewness‏ 
5017.611 9.210 0.447- 


من خلال هذا الجدول يتبين أن هذه السلسلة تتميز بتوزيع غير طبيعي باعتبار أن 
إحصائية Jarque-Bera‏ التي تساوي 5017.611 أكبر تماما من القيمة ا حدولة لتوزيع Y‏ 
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بدرحة حرية 2ء كما أن هذا التوزيع يتسم بعدم التناظر و ملتو نحو اليسار (معامل 
59 سالب).» فقد يكون عدم التناظر Wa‏ على عدم خطية هذه السلسلة مغلا 
وحود أثر ARCH‏ الذي نصادفه كثيرا في السلاسل المالية (معامل SÍ Kurtosis‏ من 3( 
و أیضا وجود بنية مشوشة كما رأينا في المثال 2. 
یمکن التأكد من نتيجة اختبار Jarque-Bera‏ بتقدير دالة الكثافة بطريقة النواة 
ومقارنتها بدالة كثافة التوزيع الطبيعي (أنظر الشكل (10)): 
الشكل رقم (10): 


تقدير غير معلمي لدالة BUS‏ مردودية مؤشر CACAO‏ بطريقة النواة 


Kernel Density Estimation 
(Gaussian kernel) 


n 
с 
© 
j ^ 
\ 
a \ 
0 PON 
/ \ 
5 si 
/ SN 
"m 1 ` 
5 // МА. 
" / / N 
5 ay " 
2 / 
5 Fe dicac_1_std, h=0,143 


d — — stdnormal, hzQ.179 


من الملاحظ أن دالة الكثافة المقدرة لا تقترب Les‏ من تلك النظرية liag‏ يعني أن 
التوزيع غير طبيعي. كما نستنتج أيضا من خلال نتائج اختبار BDS‏ في JU‏ 2 أن سلسلة 
مردودية مؤشر 048040 قابلة ыш‏ على المدى القصير حيث Les,‏ فرضية الاستقلالية 
أي أن هناك بنية ارتباط غير حطي بين المشاهدات» يمكن التأكد من ذلك باستعمال 


احتبار الاستقلالية ل Mizrach.‏ النتائج تظهر في ا حدول الموالي: 


293952 


Mizrach اختبار‎ cis :)11( الجدول‎ 


Mizrach إحصائيات‎ 


T < 1000 
3.495 
4.072 
4.951 
3337 
2.969 
2.566 
2.381 
2.1 
2.8 
2,320 


3 


نے | وح | تراط [оо || е [tn‏ كا 


= 
© 


الجدول )11( يظهر dy‏ ارتباط قوية بين مشاهدات السلسلة» حيث نرفض فرضية 
العدم للاستقلالية باعتبار أن القيم ا حسوبة أكبر تماما من القيمة المجدولة للتوزيع الطبيعي 
1.96‚ 

من خلال هذه الاختبارات» يتبين أن السوق الفرنسي غير كفء بصفة ضعيفة حيث 
أظهرت هذه الاختبارات قابلية هذه السلسلة ыш‏ على المدى القصير ولكنها У‏ تسمح 
بالكشف عن بنیة ارتباط طويل المدى وعليه لا بد من اختبار قابلية ый‏ على المدى 
الطويل وذلك باختبار الذاكرة الطويلة للسلسلة „дш‏ معامل التكامل الكسري بطريقة 
GPH‏ شبه المعلمية وباستخدام مجموعة من النافذات الطيفية. 
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الجدول (12): نتائج تقدير معامل الذاكرة الطويلة لسلسلة المردودية: 
تقدير نموذج ARFIMA(0,d,0)‏ 


الإحداثيات 


النافذة 
gods ТО» T 9955 T6 Poe‏ 

0.088 0.089 0.119 0.059 0.042 p 

(0.717) | (0.914) | (1.539) (0.964) (0.850) 

0.041 0.016 0.049 0.038 0.039 | Rectangular 

(0.305) | (0.155) | (0.576) (0.557) (0.716) 

ہے 0.046 0.051 0.049 0.042 0.094 
)1.454( )1.299( )0.576( | )0.687( (121) 

0.095 0.042 0.068 0.051 0.046 ""— 

(0.993) | (0.561) | (1.385) (1.07) (1.194) 

0.078 0.035 0.063 0.047 0.043 = 
(0.92) (0.517) | (1.178) (1.112) (1.269) У 
0.092 0.042 0.069 0.05 0.045 - 

(1.313) | (0.760) | (1.554) (1.413) (1.597) 

0.062 0.027 0.057 0.043 0.041 ES 
(0.59) (0.325) | (0.867) (0.825) (0.984) PASS 


إن سلسلة مردودية مؤشر 08040 لا تتضمن إلا LS а‏ قصيرة المدى أي نرفض 
فرضية الذاكرة الطويلة باعتبار أن قيم ستيودنت التي بين قوسين أقل تماما من القيمة 
ابجدولة للتوزيع الطبيعي 1.96 وذلك في كل النافذات الطيفية» فوحود > AS‏ قصيرة 
اللدی يشير إلى أن الوكلاء لا يستطيعون التوقع بالمردودية في فترة طويلة. تظهر А5‏ 


الأسعار كنتيجة لصدمة عابرة وليست مستدامة. 


cli‏ على ما تقدم» نعمم النماذج غير الخطية المعلمية إلى صيغة غير معلمية بحيث يتم 


تقدير مردودية CACAO‏ بطريقة النواة. في هذا المثال» العدد الأقصى sola‏ هو 3 - d‏ 
والتباطؤ الأكبر هو 8= ER‏ لكي نحدد النموذج المناسب للسلسلق نقوم بتقدير 
معاملات Markov‏ والنافذة المثلى وذلك بتصغير معيار LCAFPE‏ الطريقة المستعملة هي 


المقدر الخطي الموضعي .Local Linear Estimator‏ من أحل هذا نستخدم Le‏ 
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GAUSS‏ بالاستعانة بثلاث ملفات locling.dll «density.dil :"Library Files’‏ و 
.loccubg.dll‏ مثلا يحب تحديد بدقة طريق هذه ملفات А‏ كما يلي: 
library optmum, multhand, p graph,‏ 
diibrary cgauss\dlib\vocling. dil,‏ 


cgaussidlibidensity dil, 
cAgauseldlibvoccubs. dll; 


النتائج مبينة في الجدول التالي: 
الجدول (13): نتائج تقدير نموذج NAR‏ و ARCH‏ غير المعلمي 


wleARCH-LM JB uc CAFPE,, шуу  ةراتخملا الفجوات الزمنية‎ pi 


44.7812 34.94 0.9013 0.4572 2,337 МАК 
2.2341 17.78 0.8671 0.6989 4,5,7 МАК-АКСН 


قمنا أولا بتحديد وتقدير نموذج الانحدار GUN‏ غير الخطي بطريقة النواة» فتحصلنا 
على الفجوات (Lags)‏ 2« 3 و7 وقيمة النافذة المقدرة المثلى تساوي 0.4572 عندما 
يكون العیار التقاربي CAFPE‏ يأخذ القيمة الصغرى 0.9013. 

من الملاحظ أن توزيع بواقي نموذج NAR‏ المثلة في الشكل رقم )11( غير طبيعي 
حيث نرفض الفرضية OÙ Ay‏ إحصائية Jarque-Bera‏ التي تساوي 34.94 أكبر تماما من 
القيمة Vote!‏ لتوزيع ”بر بدرجة حرية 2ء فالتوزيع غير الطبيعي وغير المتناظر قد يكون 
دلیلا على وجود بنية غير خطية» مثلا وجود أثر LARCH‏ 
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الشكل رقم (11): 
بواقي تقدير النموذج NAR‏ غير المعلمي باستعمال الفجوات 2 و 3 


hin 


[qu 1000 — 1500 2000 2500 23000 


الجدول )14(: نتائج احتبار BDS‏ على سلسلة بواقي NAR‏ 
ole‏ 
ý‏ 0.5 1 
2 2.1454 7.5143 
3 3.4482 8.1422 
4 4.9712 9.8897 
5 5.1822 10.5274 


من خلال الجدول (14)» يظهر جليا أن بواقي NAR‏ تتميز ببنية ارتباط غير خطي OY‏ 
إحصائيات ST BDS‏ تماما من القيمة ا حرجة للتوزيع الطبيعي 1.96. یمکن القول إذن أن 
التباين الشرطي للبواقي غير متجانس باعتبار أن إحصائية ARCH-LM‏ التي تساوي 
2 أكبر تماما من القيمة الحرحة لتوزيع ”بر بدرحة حرية 1 adeg‏ لا بد من إضافة 
السيرورة ARCH‏ إلى الانحدار الذاتي غير «NAR (de‏ فيتم تقدير NAR‏ و ARCH‏ 3 


=399= 


يظهر الحدول )13( نتائج تحديد وتقدير نموذج الانحدار GNU‏ غير الخطي مع be‏ 
ARCH‏ بطريقة النواة» فتحصلنا على الفجوات (Lags)‏ 4« 5 و7 وقيمة النافذة المقدرة 
المثلى تساوي 0.6989 عندما يكون المعيار التقاربي САЕРЕ‏ يأحذ القيمة الصغرى 
1 رنلاحظ of‏ إحصائية ARCH-LM‏ على بواقي نموذج NAR-ARCH‏ أقل تماما 
من القيمة ا حرجة لتوزيع Y^‏ بدرحة حرية 1 وهذا يعني أن التباين الشرطي od‏ البواقي 
متجانس؛ كما LET‏ تتميز باستقلالية تامة حيث من خلال الجدول (15)ء نرفض فرضية 
الارتباط بين مشاهدات بواقي NAR-ARCH‏ باعتبار أن إحصائيات 825 أقل تماما من 
القيمة ا حدولة للتوزيع الطبيعي 1.96, 


الجدول (15): نتائج اعتبار BDS‏ على سلسلة بواقي NAR-ARCH‏ 


ole 
1 0.5 
1.0971 0.1434 2 
1.1022 0.4182 3 
1.126 0.9712 4 
1.1872 1.0122 5 


لتمثيل دالتي التوقع والتباين الشرطيين» نستعمل GAUSS А н‏ لرسم المنحنيين على 
شكل .3D‏ لیکن البرنامج التالي: 
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Inputs: xgrid (xnum^2 x 2) matrix with x and y data 


fx grid = (enum? x 2) matrix with corresponding 
function data 

tit character with title name 

labels 


(3 x li character vector with axes labels 


wath y-label first, x-label second, z-label 
last 


рос) = ploteridizerid,£. xerid,tit labels), 
local xnum; 


title (tit); 

xlahel(lahels[1]); 

ylahel(lahels[2]); 

zlahel(lahels[3]); 

xnum — -—sgrtiroves(xend)); 

Ё холі = reshape(f send num, xnum), 


surface(xenrid[ 1:xmnum, 2] xerid[ хата 2], £. xgrid); 
endp; 


الشكل رقم (12): تقدير دالتي التوقع الرياضي والتباين الشرطيين 


PRAG E 


ә 

E 

2 
$ 


5 
à 
ч 
۶ 
` 
H 
2 


0? 
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من خلال الشكل رقم )12( نلاحظ أن الدالتين هما تقريبا على شكل قطع مکافئ؛ 
هناك دليل على وجود بنية غير خطية حيث أن لسلسلة مردودية مؤشر CAC4O‏ سلوك 
حركي (ديناميكي) غير متناظر أي هناك ارتباط غير حطي في التوقع الشرطي (الشكل 
الأعلى) والتباين الشرطي (الشكل الأسفل). 
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